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Résumé

La plupart des maladies humaines ont une étiolomeplexe avec des facteurs
génétiques et environnementaux qui interagissdiliséy des phénotypes corrélés peut
augmenter la puissance de détection de locus itlgtiantitatif. Ce travail propose
d’évaluer différentes approches d’analyse bivapiéer des traits corrélés en utilisant
l'information apportée par les marqueurs au nivéalg liaison et de I'association. Le
gain relatif de ces approches est comparé auxseslynivariées. Ce travail a été
appligué a la variation de la densité osseuse % sil@s squelettiques dans une cohorte
d’hommes sélectionnés pour des valeurs phénotypigxeémes. Nos résultats montrent
I'intérét d’utiliser des approches bivariées ertipalier pour I'analyse d’association. Par
ailleurs, dans le cadre du groupe de travail GAWibGIS avons comparé les
performances relatives de trois méthodes d’assogidans des données familiales.
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Génétique statistique, trait complexe, analyserlieaéchantillons sélectionnés,
puissance statistique, analyse pangénomique, anadd¢ybaison, analyse d’association,
QTL, DMO, ostéoporose.
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Title

Statistical methods for genetic analysis of coteglajuantitative traits: application to the
study of bone mineral density.

Abstract

The majority of complex diseases in humans ardylidetermined by both genetic and
environmental factors. Using correlated phenotypey increase the power to map the
underlying Quantitative Trait Loci (QTLs). This vwoaims to evaluate and compare the
performance of bivariate methods for detecting QifLsorrelated phenotypes by linkage
and association analyses. We applied these metioodata on Bone Mineral Density
(BMD) variation, measured at the two skeletal sitasa sample of males selected for
extreme trait values. Our results demonstratedlaive gain, in particular for association
analysis, of bivariate approaches when compareait@riate analyses. Finally, we study
the performances of association methods to detéts@ the GAW16 simulated family
data.
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Statistical genetics, complex trait, bivariate gaed, sample selection, statistical power,
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Introduction générale

Introduction genérale

Un des objectifs de I'épidémiologie génétique estdractériser la composante génétique
de la variabilité de traits chez 'homme. Les waiiomplexes tels que l'ostéoporose,
certains cancers ou le diabéte sont des problemseamté publique a cause de la gravité
des symptdmes et du grand nombre de personnesésridans la population générale.
De nombreuses recherches portent donc sur le dpaient de méthodes
d’identification des loci génétiques impliqués ddasvariabilité des traits complexes.
L’'objet de la thése porte sur la comparaison defeances de différentes méthodes
pour I'analyse génétique de traits quantitatifs.

Encouragé par le succes de la cartographie géeébigur des traits mendéliens, tels que
la maladie de Huntington, certaines formes de aanclel sein ou de la maladie
d’Alzheimer, les efforts se sont tournés vers laogaaphie de génes pour des traits
complexes dont I'étiologie est multifactorielle. 4 &aits mendéliens, ou monogéniques,
sont caractérisés par I'effet de mutation(s) rardéss la population générale ayant des
effets forts sur la variabilité du trait. Les tmitomplexes sont plutdét expliqués par
plusieurs genes interagissant entre eux et avedagé=urs de I'environnement. Ce ne
sont pas des mutations délétéres rares, mais mlagvariants, généralement fréquents,
dont la présence n’est ni nécessaire ni suffisantééveloppement de la maladie chez un
individu.

Il existe deux approches méthodologiques, basémdafentalement sur le méme

principe, permettant de détecter des facteurs ggrest de maladies : les études de liaison
et les études d’association. Ces approches sonbudiéds puissants et complémentaires
pour caractériser la composante génétique des reald@lénéralement, on utilise dans un
premier temps les études de liaison pour locatiesrrégions chromosomiques pouvant
contenir un gene expliquant une part de la vartabdu trait. Puis, dans un deuxieme

temps, les études d’association pour préciserfplament 'emplacement du gene.

Ces dernieres années on a assisté a une veéritgtitesion des études d’association a
grande échelle, permettant une recherche non eiWmdes polymorphismes génétiques
pouvant étre impliqués dans les mécanismes bialegig l'origine de traits complexes.
Ceci s’est fait en parallele avec les progrés tieglas de la biologie, qui ont largement
contribués a la diminution a la fois du colt ettdmps de génotypage. Bien qu’une
grande partie des régions chromosomiques iderdifiéecontiennent pas de genes codant
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pour des protéines (moins de 5% du génome code gesiprotéines), ces études ont
permis de révéler de nouveaux génes-candidatstmsepour de nombreuses maladies.

La plupart du temps, plusieurs traits reliés aunphge d’intérét sont collectés pour un
méme individu. Ces traits sont souvent corréléseesiix et une part de cette corrélation
pourrait étre expliquée par des facteurs génétigaesnuns. Analyser conjointement ces
traits peut s’avérer plus puissant que l'analysgas#® de chacun des traits pour la
recherche de loci de susceptibilité. Plusieurs oudh d’analyses multivariées pour des
traits corrélés ont été developpées. Deux axeipdanx existent, I'analyse de liaison
multivariée peut se faire soit par une analyseaintg des traits, soit sur des méthodes de
réduction de la dimension telle que I'analyse empasantes principales. Les méthodes
bivariées sont souvent utilisées dans le cadreadeed¢herche de loci par la liaison
génétique, mais elles sont moins répandues dansadlte de la recherche par
I'association.

Au cours de cette thése, nous avons cherché aeévhintérét que peut présenter
'analyse jointe de traits quantitatifs corrélés ragsurant le gain apporté par I'analyse
jointe relativement aux analyses univariées.

Ce manuscrit s'organise principalement autour déregurands chapitres.

Le chapitre 1 permet de poser les fondements tijaes de la génétique quantitative
nécessaires a la compréhension de ce manuscrit.

Nous présentons a cette occasion les différenteaboaes d’'analyse possibles pour la
recherche de liaison ou d’association. Nous intismhs également dans ce chapitre la
part de la corrélation phénotypique observée afgretraits quantitatifs et expliquée par
la composante génétique ; notions de base quirsetvpour toutes les méthodes
d’analyses bivariées utilisées par la suite. Naisohs également un état de la littérature
sur la génétique de I'ostéoporose et de ses asgisciés, en particulier la densité osseuse.

La suite du manuscrit détaille plus spécifiguenieritavail de recherche réalisé au cours
de cette thése. Dans chaque partie, les méthoitieéas sont présentées.

Le chapitre 2 présente I'ensemble du travail réatians la recherche de QTL par des
méthodes de liaison. Nous présentons les résdlitatsiblage du génome pour la liaison
de la variabilité interindividuelle de la densiténérale osseuse (DMO), dans les données
familiales NEMO (NEtwork on Male Osteoporosis ; J.Kaufam, U Gent, Belgique ;
MC de Vernejoul, U606, Lariboisere ; M. Martinez5&38, Toulouse). Pour chaque
participant de cette étude, I'état de I'os (DMOgté évalué a deux sites différents du
squelette : au rachis lombaire (LS, pour Lumban&pet au col du fémur (pour Femoral
Neck). L’originalité de la base de données NEMOdadliser un échantillon de familles
sélectionnées par des hommes ayant une faible DM€Xe LS ou FN. Les analyses ont
été conduites a l'aide de tests de liaison nonrpénagques (basés sur la décomposition de
la variance) et pour chaque phénotype (LS ou FNEpendamment I'un de l'autre.
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Comme ces deux traits sont fortement corrélés, agass émis I'’hypothése qu’une part
de cette corrélation est induite par des effetadieurs génétiques communs. Ce travail a
donc été étendu a I'analyse de liaison bivariéal@e jointe des deux phénotypes LS et
FN). Les deux principales approches de liaisonridea reposent sur les phénotypes
d’'intéréts (LS et FN) ou sur des combinaisons Ime@aent indépendantes de ces
phénotypes. Les parameétres du test de la liaisortiggie, utilisant les phénotypes
d’intérét, sont les variances et la covarianceedefs traits.

La non indépendance des paramétres de liaisontinde réduction de I'espace des
parametres sous I'hypothése nulle. Ce phénomenguaila distribution asymptotique du
test de liaison bivarié est complexe et non conauee jour. Plusieurs distributions
théoriques ont été proposées dans la littératuags pour la plupart, la validité n’est pas
prouvée. Nous avons donc comparé, par simulaticess,différentes distributions dans
nos données.

Le chapitre 3 présente I'ensemble du travail paurelcherche de loci par association.
Nous commencons par introduire les principaux @olgs liés a I'analyse d’association a
grande échelle (GWAS) pour la variation de traiisiplexes. Nous présentons ensuite les
résultats obtenus dans le cadre de notre étudesodiation GWAS en population.
L’échantillon NEMO est constitué d’hommes non app##s selectionnés pour des
valeurs basses ou élevées de la DMO. Deux appractiedé développées : les traits LS
et FN ont été analysés simultanément ou indépenaamnCes résultats nous ont
conduits a penser que I'analyse d’association gop@iuvait étre une approche pertinente
pour les études a grande échelle. Pour évaluari$sgnce des tests d’association joints,
nous avons conduit une étude de simulation dansujets en population recensés selon
des criteres variables vis-a-vis de la valeur dbsnptypes étudiés. Ces résultats
suggerent que I'analyse jointe peut étre une aprgcissante pour détecter des loci de
traits quantitatifs.

Le chapitre 4 aborde I'étude de test d’associatiamms des données de sujets apparentés.
Ce travail a été développé dans le cadre du grdepeavail GAW (Genetic Analysis
Workshop 16). Afin de tenir compte des relationapgfarentés entre les individus, une
approche intéressante pour tester I'associationl’astiser le modele de décomposition
de la variance. Une des méthodes largement utidisgeelle utilisant une décomposition
orthogonale des scores génotypiques. Afin d’augemerie nombre d’individus
effectivement pris en compte pour tester 'assamiatplusieurs methodes alternatives
existent. Nous avons comparé les performancesvesatie trois méthodes d’association
pour des traits quantitatifs.
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Chapitre 1 : Génétique de traits quantitatifs irdébns et notations

Chapitre 1

1. Génétique de traits quantitatifs :
definitions et notations

1.1. Relation trait — gene

Nous allons présenter dans cette partie commengélised I'effet d’'un géne sur un trait
guantitatif Y. Nous considérons des échantillonmdividus indépendants que nous
etendrons a des échantillons d’individus appargifé@sille nucléaire ou généalogie).

Y est une variable aléatoire suivant une distrdoutie moyennée(Y) et de variancer? .
On suppose un gene G expliquant une part de labikté du trait Y tel que :

Y=G+E
ou E est une variable aléatoire résiduelle
Les variables G et E sont supposées indépend@htesleux alleles Al et A2 tel que :

— lallele Al soit de fréequence
— lallele A2 soit de fréquenceg et p+q=1

Avec 2 alleles, il y a 3 génotypes possibles. Stnypothese d’Hardy-Weinberg, les 3
génotypes A2A2, A1A2 et A1A1l, sont présents dangdpulation avec les probabilités
respectives g 2pq, p.

Nous notonsG, ,k =1, 2,3 les trois genotypes :
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G, = A2A2 P(G=G)=R =d
G,=AA2 telque P(G=G)=R =2pc (1.1)
G = ALAL P(G=G)=R = §

L’équilibre d’Hardy-Weinberg (HW) est un princip@rfidamental en génétique qui
soutient que les fréquences génotypiques a un lommé restent constantes de
génération en génération si les quatre conditiaivaates sont respectées :

— la population est de taille infinie

— les unions sont aléatoires, le choix d'un partenaég dépend pas de son génotype
(hypothése de panmixie)

— il n’y a pas de sélection dans la population

— il n’y a ni mutation, ni migration dans la poputati

L’espérance, noté® et la variance, notée:(Y) = o2, de la loi de la variable aléatoire

Y conditionnellement au génotype G sont modéliséemrtir de quatre parametres qui
sont la frequence de l'alléle Alp() et les troisnoyennes génotypiques

s, =E(Y|G=G) k=12,:0Ona:

3
M=SP
kg‘ aHe (1.2)
= Pl + 2P, + g,
3 2
oz=>P -M
G kZ:;, G, ('u@ ) (1.3)

= p*(Hg, — M)* +2pa(us, = M)’ + ¢ (g, — M)

Nous représentons l'effet d’'un géne sur un traiseivant I'approche classique décrite
par Falconer (Falconer and Mackay 1996).

Les distributions du trait Y dans la population dibionnellement au génotyp&, sont
montrées dans la figure 1.
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Figure 1: Distribution de Y conditionnellement aux génatgpG1 (bleu), G2 (orange) et
G3 (rouge) de moyennes respectiyesk =1, 2,3.
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Effets additifs et d’interactions des alleles
Afin de simplifier les calculs, on se raméne pare umanslation aux moyennes

génotypiques fgs, Mo Mei) =(-a,d, @) (Figure 2). On pose :

Uz, =—ala moyenne du trait chez les homozygotes A2A2
Hs, =d la moyenne du trait chez les hétérozygotes A1A2.
MHs, =a la moyenne du trait chez les homozygotes A1Al

Figure 2 lllustration graphique des moyennes génotypiques),., , ;-

—c¥ o

y
§
»
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Al AZ Al Al

d reflete les effets d’interactions entre les alléddset A2. C’est-a-dire que I'effet d’'un
allele dépend de I'état de I'autre alléle. On digtie quelques cas typiques. Par exemple :

— Sid>0 alors I'effet de I'allele Al est plus importantl'siutre allele est A1 que si
c’est l'allele A2.

— Si d>a: l'effet de l'alléle Al est plus important si U&re allele est A2 que si
c’est l'allele Al.

— Si d=0 alors l'effet d'un alléle est indépendant de lr@utOn dit que les effets
sont additifs.

A partir de ces nouvelles notations, on peut réédvi et g des équations (1.2) et (1.3) :

M =a(p- )+ 2pqd
et g¢ = p*(a-M)*+2pq(d- M)°+ q(- & M’
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Remarque :M est l'addition de deux termes: le premier teraie-— q), attribué a
I'effet des homozygotes et le second terBpnd, attribué aux hétérozygotes A1A2. S'il
n'y a pas d’'interaction entre les effets des alléié et A2 d =0) :

M =a(p-0
et g2 =2pga’

Supposons maintenant qu’un individu soit porteutfal&le Al, on cherche a calculer la
moyenne du trait Y chez cet individu sachant goditte déja l'allele A1. On note cette
quantité :E(Y | Allélel= A).

Pour I'autre alléle Allele2) de son génotyp@, , il regoit I'allele A1 avec une probabilité
p etl'allele A2 avec une probabilite :

P(G=G| Alleld= A)= [, P(G=G,| Alléld= A)= cet P(G=G,| Alltld= A)= 0

Onadonc:

E(Y | AlléleL= AL):i: RG= G| Allela= A)E Y| AllelE= & & C

i=1

=P(G=G| Altld= A, + RG G| Alldle= Ay
= pa+qd

De la méme maniere, on obtienE:Y (Allele = 1A =2) agt pc

En standardisant ces deux équations par rappaat raolyenne dans la population on
obtient l'effet moyen de l'alléleA; (j=1,2) de la formey = E(Y | Allélel= Aj)— M

Avec :

a,=q(a+d(g- p)
a,=-p(a+d(g- p)

Sion pose =a+d(g- p, on voit que :

a,=-pa

A partir de ces effets moyens alléliques, on pégtrire M et g2 (équations (1.2) et

(1.3)) :
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M =—(a, +a,) +d(1-2pq)
ge = p’(a-M)*+2pg(d- M)*+ (- & M)°
et =2pga’ + (2 pqd)y’

— 2 2
_JA+JD

En absence d’épistasie, la variance géenétiqueits@nme la somme de la variance des
effets additifso. et de la variance des effets de dominance (edfgteractions)oy; .

On a modélisé I'effet du géne en fonction de qupaiametresd,,a,,d, p) résultant des
effets moyens additifs, des effets moyens d’intéwas et de la fréquence de l'alléle.

On montre dans le tableau 1 la décomposition detsedes alleles en termes des effets
additifs, notésa,, et en termes des effets d’interactions des alléletésa, .

Tableau 1: Effets additifs et d'interactions des alléles

G R Hs
a, ag
A2A2 o 2X(0p)= -2pa -2p?d
A1A2 2pq ay + o= (g-p)a 2pqd
AlAl p? 2X(0) = 2qa -2qg%d

Les moyennes des effets additifs et des effetoderdance sont nuls :
E(a,)=p*x2qr+2pg o pPxa- Gx2 p=0
De la méme manier& (a, ) =0.

Il 'y a pas non plus de covariance entre les effies alleles.

cov(a,.ap,)=E@.a,)

=4’ p’ad+4p°f(a- pa k44 @ «
=0
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Figure 3: Représentation graphique des effets moygns),-, , ; (cercles blancs) et des

effets moyens additifar, (cercles bleus) sachant le génot@pe

A 1q oo
a + = o
i+ o
#D.r’ 'Q'P} o
- - I&
0 —f__ﬂﬂ:.'.‘: Ip o
- * o
A2A2 A2A1 AlAl
a2 Zap ol

Cas particulier: On peut écrirt! , g,, op et g; dans le cas ou d (& ) prend des

valeurs particuliéres.

Ho, M on | % o3

—a | a(p-d-2apc | ggp’a’ | 2pga’ | 2pgal(4pi+1)

0 a(p-9 2pga 0 2pga’
a(p—09+2apq| 8pgia’ | 2pga® | 2pga’(4df +1)

Les traits binaires sont un exemple particuliensdbequel on considére qu’un individu
exprime ou non le caractére a partir d'un certamlsLes paramétres du modéle sont la
fréequence de l'allelep, le vecteur des pénétrandely,,, o, fyy) tel que :

fop = P(Malade|DD)
foq = P(Malade|Dd)
f,, = P(Malade|dd)

Ressemblance entre apparentés

Nous venons de caractériser I'effet d’'un géne Guwuttrait Y dans une population a
I'équilibre d’'HW par sa moyenne M et sa variangg. Nous présentons maintenant

'extension dans une population d’individus appéésnDeux individus sont apparentés
s’ils ont un ancétre commun.

La ressemblance phénotypique entre deux individusar@ntés est mesurée par la
covariance du trait. S’il existe un gene expliquamte part de cette variabilité
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phénotypique commune, du fait du lien d’apparentereatre ces individus, une part de
cette covariance est expliquée par une composéntgigue commune.

Soit (G;, G;) les variables aleatoires du gene G chez deux thasvapparentéset j :

cov(G .G )= E[ E(Y| G)K Y| §)|- M
= E[(aA1+aDl+ M)(aA2+aD2+ M)]_ M?
= COV(O'A]_ ’aAZ )+ CO\/@(Dl nDZ )

* CoV(a,,a,,) est non nulle si les deux individus ont un allele commun issu

d’un ancétre commun,
* cov(a,,,dy,) estnon nulle si les deux individus ont leurs dalléles en commun

issus d’'un ancétre commun.

On définit les probabilités de ces deux évenemanpartir des liens d’apparentement
entre des individus apparentés dans une généglagie coefficient d’apparentement et
le coefficient de consanguinité.

- Coefficient d’apparentement(kinshipcoefficient)

Le coefficient d’apparentement entre deux individiet j est désigne pdr; C'est la

probabilité pour que deux alleles tirés au hasarchéme locus, I'un chez i et l'autre chez
J, soient identiques par descendarn&®( : Identity By Desceint

On note 2xb; le coefficient de parentd&rélationshipcoefficient) entre deux individus i

et j, et représente la probabilité pour qu’'un ellété au hasard chez les individus i et |
soit IBD.

- Coefficient de consanguinit§imbreedingcoefficient)

Le coefficient de consanguinité propre a lindividuest désigné pét. C'est la

probabilité pour que les deux alleles que possédmdividu en un locus donné soient
identiques par descendance (IBD).

A l'aide de ces deux coefficients, on décritctavariance génétiqueentre des individus
apparentés i et j parcov(G, ,G, )= g, x2®; + o5 xF,

Si on noterg, la probabilité a priori pour qu'une paire d'indivis apparentés et |
partagent k = 0, 1 ou 2 alléles identigues par eltance (IBD), on a:

b, Z%XE(%’”%*'”J'Z)'
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Dans le tableau 2 nous montrons les proportiorenadites du nombre d’alléles IBD
(nijk )k—012 et les valeurs des coefficients; et F, ainsi que la covariance génetiquair

les principaux types d’apparenteés.

Tableau 2: Exemple de coefficient d’apparentement et cavaré génétique selon le
type d’apparentés

Proportion du nombre d’alléles IBD

d'ass;rreeités o £ & ® | F cov6.G)
0 | 0 | 1 B[] o
cemars | % | % | K | K| k| B e
Parent - Enfant 0 1 0 % 0 % T,
Oncle - Neveux % % 0 }é 0 % o
Cousins germains % % 0 %6 0 %3 T

La composante de la variance des effets de domenasicen général plus petite que la
composante additive. Les seuls types d’apparenfésmatifs pour son estimation sont
les germains. Elle est souvent supposée nulleder§gn travaille dans des familles non
nucléaires.

Modele plus complexe pour Y

De maniere générale, les traits quantitatifs né¢ pas simplement expliqués par I'effet
d’'un seul facteur mais par plusieurs. On prend iagisscompte des facteurs familiaux
commun résultant de I'effet de nombreux facteuigpguvent étre par exemple des genes
et qu’on appelle Effet polygénique

La valeur du trait Y pour un individu s’écrit solasforme suivante :
Y=G+C+ E (1.4)

ou G, C et E sont les composantes des effets géeséti polygéniques et résiduels de
moyennes nulles et de variance§, o> et o°. On suppose que G, C et E sont non
corréléescov(G, E) = cov(G,C) =cov(C,E) =0.
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On peut également prendre en compte I'effet dear@bles observées.

La moyenne et la variance de Y sont :
{E00==H<3

2 . 2 2 2
Oy =0,+0l+0

On définit I'néritabilité par la part de la variance du trait expliguée lpatomposante
polygénique:

La covariance entre des apparentés i et j est ferntee :

cov(Y,,Y )= cov(G+ G+ E, G+ C+ F)
=cov(G ,G, )+ cov(G ,G ) sicov(E ,E F (

=g %M, +0Z %20,

ou I, ZEX 77, + 77, est la matrice des coefficients de parenté c'eisteala probabilité

de partager un allele IBD entre les apparentésjiat locus du gene e, est la
probabilité de partager k=0,1 ou 2 alleles IBD.I'Sh note Q;la matrice de variance-
covariance phénotypique entre des indiviiu$) apparentés, on a :
2 2 2 ) -
o,+0.+0° sii= |
R L (15)
o, ><I'Iij+0C ><2<Dij SIiZ |

ou @, est le coefficient d’apparentement entre des appesé et | ;0% est la variance

des effets additifs du géne Gug est la variance des effets polygéniques @etest la

variance des effets résiduels aléatoires E. Onaagogue les variables G, C et E sont non
corrélées.

1.2. Marqueurs génétiques

Des marqueurs génétiques sont des séquences pphasod’ADN dont les positions
exactes sur le génome sont connues. On dit quaumslest polymorphe s’il existe au
moins deux alléles dans la population. Parmi lesjoeurs les plus utilisés on trouve les
Short Tandem Repeat Polymorphisms (STRPs ou mielbsss), ce sont des
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enchainements de quelques bases qui se répeteattaim nombre de fois. Un autre type
de marqueurs couramment utilisé est le polymorphishune seule base, les Single
Nucleotide Polymorphisms (SNPs). lls sont de manigmérale bi-alléliques.

Un marqueur peut apporter de I'information a delweaux :

e au niveau familial, si les alléles des deux loci se transmettent aimrf non
indépendante au cours des générations. On évaldépendance de transmission des
alleles a l'aide d'uneanalyse de liaisongénétique. Les marqueurs utilisés pour
'analyse de liaison sont en général des marqueess polymorphes comme par
exemple les microsatellites.

* au niveau de la population s'il existe une association préférentielle (Is@guilibre
de liaison) entre les alléles du variant génétigaesal et les alleles de marqueurs
génetiques. On évalue la force de cette associadiofiaide d’une analyse
d’association On utilise en général des SNPs (Single Nucled®iolgmorphisms).

Liaison génétique et recombinaison génétique

Considérons deux loci A et B. Ces deux loci peuvéme sur la méme paire de
chromosomes ou sur des paires de chromosomesedifferSi les deux loci sont situés
sur des chromosomes différents ou lorsqu’ils saoés sur le méme chromosome mais
éloignés I'un de l'autre alors on dit que les lsontindépendants.En revanche, si ces
deux loci sont proches I'un de l'autre, et doncstprils sont localisés dans la méme
région chromosomique, on dit que les deux loci d@® génétiquement.La liaison
génétique reflete cette distance entre les loditeG#istance génétique est le résultat du
phénoméne de recombinaismmcrossing-over.

La recombinaisonest un phénomene résultant du mélange de magémelitique qui se
produit par enjambement entre chromosomes. Elleieurau cours de la méiosk,
processus de formation des gametes males, les #jozoides, et des gameétes femelles,
les ovules. Chaque chromosome a alors la poséibiéchanger une partie d’ADN avec
son chromosome homologue. Plus les deux loci smthps, moins il y a de chances
gu’il y ait une recombinaison entre les deux.

On représente la probabilité de recombinaison s distance donnée par l'unité de
distance génétique : centiMorgan (cM). 1 cM coroegba environ 1% de recombinaison
c’est-a-dire une recombinaison en moyenne poumi€ioses.

L’équivalence entre la distance génétique et digtgrhysique entre deux loci varie selon
'espece considérée. Chez ’lhomme, on adnieM = 1Mb (Méga Base).
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On note A1/A2 les alléles de A et B1/B2 ceux déB.peut distinguer deux cas selon les
combinaisons des alléles sur les deux chromosoneedadpaire. Ces deux cas
correspondent a deux phases alléliques possibles:

Les alleles Al et B1 sont sur le méme chromosonla gaire, on dit que Al et B1 sont
en « coupling » ; ou encore phaseés.

Les alleles Al et B1 sont chacun sur un chromosdiffiérent, A1 et B1 sont alors en
« répulsion ».

Coupling Répulsion

B1 B2 B1 B2
Al A2 A2 Al

Supposons que les alleéles Al et B1 soient en «liogup. Les gamétes A1B1 et A2B2
produits par cet individu sont dits parentaux ; ¢gsnetes A2B1 et A1B2 sont dits
recombinés. Il s’est produit entre les loci A euB nombre impair de phénoménes de
recombinaison. Plus les loci A et B sont prochesinsion observera de gametes de type
A1B2 (ou A2B1).

Parentaux Recombinés
B1 B2 B1 B2
Al AZ AZ Al

L’arrangement des alléles a ces deux loci défimibhaplotype.

Lorsque les deux loci sont lies génétiguement, rizbabilité d’observer les différents
gametes dépend du phénomene de recombinaison npmuié paramet@, taux de
recombinaison entre les loci A et B.

@ est la proportion de gameétes recombinés sur liehkedes gametes transmis par le
parent :

o= nombre de gameétes recombil
nombre de gameétes transm
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Association allélique

Le phénomeéne d’association alléliqgue correspondeaaombinaison préférentielle entre
les alleles de deux ou plusieurs loci. Considém@sx loci, 'un A1/A2 (avecP,, la

fréquence de l'allele mineur A2) et l'autre B1l/BavécP;, la fréquence de lallele

mineur B2). Si I'on noteP, 5, la fréquence de la combinaison A2B2, alors le ph&mne
d’association allélique signifie que :

PAZBZ 7 I:)AZ>< PBZ

Comment se produit I'association allélique ?

Plusieurs événements dans I'histoire génétiquepdpsalations sont susceptibles de créer
de l'association entre les alleles a différents loc

— L’évolution démographique de la population :

- La migration : lorsqu’il y a mélange de deux plapions et que celles-ci ont
des fréquences alléliques différentes pour les decixconcernés, il y a alors
apparition d’association.

- La réduction momentanée de la taille de la pdpmrigpeut également créer
de telles situations. C’est un phénomene de dgéwetique.

— La sélection naturelle, favorisant certaines comisions alléliques.

— L’apparition d’'une mutation sur un chromosome pentrainer une association.
Lorsqu’'une mutation apparait, une association peéféelle va se créer entre la
mutation et les alleles aux autres polymorphisnie@s sur ce méme brin de
chromosome. Le maintien de cette association awsabw temps dépend de la
distance génétique entre ces loci. La relation est

— n
D,= 1-6)"D,
ou D, est la valeur initiale de I'association Bt, la valeur de cette association a la
n°me génération.

C'est cette situation ou il y a association etsk@ que nous dénotons par
déséquilibre de liaison (DL).

Quand les loci sont indépendant8 <0.5), I'association initial D, décroit de
moitié a chaque génération. Au contraire, plusdesx loci sont liésplus les
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recombinaisons sont rare8 € 0) et plus le déséquilibre se maintient au cours du
temps (Figure 4).

Figure 4 : Evolution du DL en fonction du nombre de gériératn) pour différentes
valeurs du taux de recombinaigbn
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Différents paramétres permettent de mesurer |'éasoi entre deux loci.

Le déséquilibre de liaison

Le déséquilibre de liaisorD correspond a la différence entre la proportionnd’u
combinaison donnée dalléles (haplotype) et celldgendue sous [I'hypothése
d’'indépendance des alléles:

D= PAZBZ - PAZX PBZ

Ainsi, plus D est élevé et plus les loci sont en déséquilibréaitson, c’est-a-dire qu'il
existe une association non aléatoire entre letesaldes deux loci. LorsquB= 0, il y a
équilibre.

Des standardisations d& ont été proposées afin d’avoir des coefficients masrentre

-1 et 1. Les plus utilisées sont le coefficientaderélationr?® et le D' de (Lewontin
1964):

ouD =

max

o= {min{PAlx P, P,x PR} siD>0

D
D, . min{P,, x B, P,x R} siD<0
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Lorsque D'= -1 ou 1, pratiquement, cela se traduit par I'absed’'une des quatre
combinaisons possibles, et on parleddséquilibre complet Cela n'implique pas que
deux loci portent exactement la méme informatiayurReette raison, on utilise plutdt un

indice de corrélationr?), lié a la quantité d'information que fournit welis sur l'autre :

D2
r2

) PAlx PAZX Ple PBZ

On note quer’<D'. Si D'=1 et les deux marqueurs ont des fréquences aiédiq
identiques alorg ?= 1. Ont dit que les marqueurs sont complétememélés, et dans ce
cas ils apportent la méme information. En pratigeta se traduit par la présence de
seulement deux des quatre combinaisons possiblgzaret’égalité des proportions
alleliques P,,=P;,). On parle alors deéséquilibre parfait.

1.3. Méthodes d’'analyses

Pour mettre en évidence l'effet d’'un géne, on peiliser ou non l'information apportée
par un marqueur génétique. Dans le cas ou l'on ispoge pas des génotypes aux
marqueurs, on cherche a expliquer la maniere adophénotype se répartit a l'intérieur
des familles en caractérisant I'effet du géne. Gecfait par une analyse de ségrégation
gue nous allons brievement décrire un peu plus laanconnaissance des génotypes aux
marqueurs est un outil puissant pour caractéridecomposante génétiqgue des traits
complexes. A partir de I'information génotypiquexamarqueurs, on peut regarder s'il
existe une corrélation entre le trait et les mangsi€tudiés. S’il existe une relation entre
le trait et le marqueur, dans le cas d’'un traitrgitatif, on parlera d’'un locus de trait
guantitatif QTL pour Quantitative Trait Locus). Généralement, dilise dans un
premier temps les études de liaison pour identifies régions du génome pouvant
contenir un géene expliquant une part de la vaitahilu trait ou de la maladie, puis dans
un deuxiéme temps les études d’association pouwisgreplus finement I'emplacement
du gene. Nous allons brievement décrire le prindipees méthodes pour identifier des
régions chromosomiques en utilisant l'informatioppartée par les marqueurs aux
niveaux de la liaison et de I'association.
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Analyses de ségrégation

L’'analyse de ségrégation constitue une des premiéapes permettant de caractériser
l'effet d’'un géne majeur dans un échantillon de ifias, sans aucune information

apportée par les marqueurs génétiques. L'analyseséggégation vise a mettre en

évidence l'effet d'un gene (géne majeur) transmes fadcon mendélienne parmi

'ensemble des facteurs génétiques et environne&muentausant les concentrations
familiales du phénotype étudié.

Ces analyses utilisent comme unité d’échantilloenag groupe d’'individus apparentés :
la famille. Le principe général est de détermingar des hypotheses statistiques
emboitées, le mode de transmission expliquant leuxnies distributions familiales
observées du trait étudié.

Nous allons décrire brievement le modéle régréBsihney 1984) car c’est celui qui a été
utilisé dans le cadre de I'étude NEMO.

Nous reprenons les notations définit par le syst@imlg. Le gene majeur G a deux alléles
Al (de frequence p) et A2. Les effets du géne sardctérisés par 4 parametres qui sont

la fréquence p et les trois moyennes genotypiques, (£ s M aar)-

Pour un individu ayant ses parents dans I'échantilla probabilité de son génotype est
conditionnelle au génotype de son peére et de sa.nmuatte probabilité est fonction des
trois taux de transmission(Z . T xax T azan) - C€ SONt les probabilités de transmettre

l'allele A1 a un enfant conditionnellement aux gémes du parent qui est soit A1A1,
A1A2 ou A2A2. Sous I'hypothése deansmission mendélienne ces probabilités sont
égales a 1, 2,0). Dans le modele général de transmission, ellas/greé prendre

n’'importe quelle valeur entre O et 1.

Le trait observé résulte de I'effet de G et deséations familiales (noté CF) entre époux
(pey ), entre le peére et I'enfanto,), entre la meére et I'enfantg,,) et entre les

germains fp..). La variance des effets résiduels est natéeElle est égale a la variance
totale du trait moins la variance de I'effet de G.

Vraisemblance du modele

L’ensemble des phénotypes Y observés chez lesidudivd’une méme famillé- forme
une unité d’'observation. Les parametres du modétemgle sonti=(p, paial, Hala2,
Ha2A2, PFMs PFOs PMOs PSS TA1ALs TALA2, TA2A2,) et nous donnons ici la vraisemblance de ce
modele pour une famille F de s enfants :

L(a|F)=P(F|a)=P(Y|a)-
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P(Yla)=P(Y. Y, ¥
=;MnmdeGxidxuﬂ fa)< bx Yy

,..,s).

Tests d’hypotheses

Y...la)

=1

L YI1G)xHGlG

ouk, jetl (1, 2, 3) représente le génotype die pe, de la mérem et des enfante

)x%mmmzﬂ

Différents sous modeles correspondant a différemypstheses sont construits en fixant
la valeur de certains parameétres. Les différentigmothéses sont présentées dans le
tableau ci-dessous.

Modeéle

Hum

Prm

Pro

Puo

Pss

Z-Al A2

Z-A2 A2

l.
Sporadique

()

)

()

©)

Il. *CF
sans’G

. G s
ans CF

©)

©)

)

©)

(1)

(1/2)

©

IV.G + CF

(1)

(1/2)

(0)

V. Modele
général de
transmission

VI. Absence
de

transmission

() : Paramétre fixé ; = vaut la valeur du paramptéeédent
- . Parametre non estimé ; *:
#. Corrélations familiales

Parametre estimé
: Géne majeur

Les sous-modeles sont testés par le test du rage®straisemblances maximales.

La caractérisation de l'effet d'un géne se fait testant les différentes hypothéses

suivantes :

— La présence de corrélations familiales est miséuihence si le modele (1) est rejeté

par rapport au modeéle (ll).

— S'il existe des corrélations familiales, la présemitun gene majeur est recherchée.

Celui-ci est mis en évidence si le modéle (Il)regté par rapport au modéle (1V).
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— Dans le cas ou un facteur majeur est détectéstexce de corrélations familiales en
plus de ce facteur est testée en comparant le e¢idi¢lau modele (1V).

— Pour s’assurer que le facteur majeur est bien ne,geansmis de fagon mendélienne,
deux tests sont effectués :

» Comparaison de (IV) et (V)
e Comparaison de (VI) et (V).

Si le modeéle de transmission mendélienne (IV) npest rejeté par rapport au modéle
général de transmission (V) et si le modéle d’absate transmission (VI) est rejeté par
rapport au modele général de transmission (V), amrp conclure a la présence d’'un
géne majeur.

1.3.1.Méthodes de liaison

Prenons I'exemple simple de la transmission a deasgqueurs. Cela revient a supposer
gu’'a partir du phénotype on peut en déduire le tyg@odu locus causal sans ambiguité.
Soit les génotypes a deux marqueurs génétiquas,ALA2 et I'autre B1/B2 pour la
famille suivante:

Al1A2B1B2 Al1A1B1B1

19
00

A1A1B1B1

Al1A2B1B2

La mére est double homozygote : elle ne produitdpseegametes A1B1 avec probabilité
1. Le peére est double hétérozygote, il y a donc hHases alléliques possible
équiprobable (1/2) :

A1B1/A2B2 — Al et Bl sont en phase

Al1B2/A2B1 — Al et B2 sont en phase
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Ona:
Gameétes AlB1 A2B2 Al1B2 A2B1
Al et B1 en phase| 1-6 1-6 g I
2 2 2 2
Al et B2 en phase g 4 1-6 1-6
2 2 2 2

2
Les enfants sont A1A1B1B1 et A1A2B1B2 avec prohﬂaﬁa(%} si Al et B1 sont en
0 2
phase e(Ej si Al et B2 sont en phase.

Donc la probabilité d’observer cette famille sadHarparametred est :

P(Fle)——(l—zej +—;(§2j =%;(1‘2‘9+ 2°)

On voit que sid = Y%, alors, quelque soit la phase, tous les tgeegameétes ont la méme
probabilité ¥. On dit que les 2 loci santiépendants c’est-a-dire qu'’il n’y a pas liaison.

Vraisemblance de la liaison génétique

L’ensemble des phénotypes Y et des génotypes aguear M observés chez les
individus d’'une méme famille F, a n enfants, forume unité d’observation.

La probabilité de I'observation sachant la liaispénétique (par exemplé =46, ou
6 =1/2) entre les deux loci et les paramétres du mode)eest :

P(F |6)=P(Y,M|6,a)- La vraisemblance dé est:L(g|F)=P(F |6)
P(Y.M|8,a)=P(¥Y. M,¥X. M.Y. M, Y, M..p @)
=P(Y, M) P(Y% M) Y M. Y. Mol Y. ML Y. MO a)
:ip(vlaa)de) )% KxiGa) fg) pw 09

k=1 j=1

xlj{iP(YJGq,a) P(Gé’ M.| G, Man‘p’Mrrfg)}

1=1
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Pour un phénotype quantitatif, les paraméetesont la fréquence de l'allele et les 3

moyennes génotypiqueéuel,/,le,,u%) et la probabilité du phénotype Y sachant le
génotype G est la densité f (,qu ,02). Pour un phénotype qualitatif les paramétres sont

la fréquence de l'allelg et les 3 pénétrances, BI(Y| q) k=1,2,% est le vecteur des
pénétrances.

Il existe deux principales approches pour la redierde liaison de phénotypes
quantitatifs ou qualitatifs, qui sont les analysks liaison dites paramétriques et les
analyses de liaison dites non-paramétriques.

Méthode du LOD score

L’'analyse de liaison paramétrique modélise exactén@eco-transmission du phénotype
et des marqueurs dans les familles. Pour celgpdemmetres du modéle génétique sont
supposés connus. Une des méthodes les plus comranhatitisée pour tester la liaison
génétique entre deux ou plusieurs loci est la nugtlies LOD scores (Morton 1955).

L’hypothése nulle ki d’'une transmission indépendante des deux locidéBhie par
6=12.

On considere i I'hypothese alternative suivante 8=6,<1/2, c'est-a-dire, la
transmission des deux loci n’est pas indépendanie taux de recombinaison entre les
deux loci estq, .

Soit L, (H:%) et L,(6=6) la vraisemblance des données sous I'hypotheset Ht

respectivement pour la famille i.

La statistique diOD score en 8, de cette famill, (91) est donné par le logarithme en
base 10 du rapport de ces deux vraisemblancesiet va

(8) =log L(6=8)
z (6) Ioglo(w: ]/Z)j

Le LOD score e, Z(6,)d'un échantillon de k familles est la somme des L&Dres
de chaque famille i :

Z(@)=Zz(61)
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Critere de décision :

La procédure de test est de type séquentiel. Qumade de I'information (des familles),
jusqu’au moment ou il sera possible de tranchaedas hypothésesghet H;. La valeur
du LOD score indique les probabilités relativesbderver I'échantillon sous;Het sous
Ho. Ainsi, un LOD score de 3 signifie que la probééit’observer I'échantillon est 1 000
fois plus grande sous;Hjue sous bl

Les seuils de décision sont fixés a -2 et +3, éedire que si :

— si z(8,) > 3 on rejette biet on conclut & la liaison podt= 6,
— si Z(6,) < -2 on exclut la liaison génétiquek

- si-2< Z(@l) < 3 on ne peut trancher entre ces deux hypothddasit icontinuer
d’accumuler de I'information.

Remarque :

On peut montrer que les familles sont informatie®st-a-dire que la vraisemblance est
une fonction non constante @ pour la liaison génétique lorsque I'un des parests
double hétérozygote et lorsqu’elles contiennennains deux enfants.

En pratique, les études ne rapportent pas la vdiewOD score étant donné une valeur
de 6, mais le maximum du LOD scoreZ(@), ou & est la valeur qui maximise la
vraisemblance du modeéle de liaison. Dans ces easstdtistique Z(6') suit sous

I'hypothése nulle, un mélange g a 0 et 1 degré de liberté.

Des erreurs sur la valeur des parametres génétapgraentent le biais sur I'estimation
de 6 et diminuent la puissance de détecter une liai€derget-Darpoux, Bonaiti-Pellie et
al. 1986). De plus, nous ne savons pas spécifigicei un tel modele dans le cas des
maladies multifactorielles. C’est pour cela que deihodes (méthodes dites « model-
free ») ne faisant aucune hypothése sur le modglétigjue ont été développées.

Méthodes non-paramétriques, « model-free »

Le principe général de ces méthodes de liaisodeestchercher s'il existe une corrélation
entre la ressemblance au trait et la ressemblanceaaqueur entre apparentés. Dans ces
approches, le test de liaison ne dépend, générateqee d'un seul paramétre. La
similarité des alleles au marqueur est représqgraéda proportion du nombre d’alleles
partagés par descendance. On représente ce norabrie statut IBD (ldentity by
Descent). Dans le cas de germains, le nombre @allBD est 0, 1 ou 2 (Tableau 2).
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Parmi les méthodes de liaison « model-free » qui é@ développées, une des plus
connues est celle proposée par Haseman & Elstose(han and Elston 1972), basée sur
des paires de germains (fréres/sceurs). Nous lavdésrici brievement. Elle a été
« revisitée » afin de tenir compte de la covariapbénotypique entre les germains
(Elston, Buxbaum et al. 2000). D’autres méthodamptent d’utiliser tous les types de
familles, comme les méthodes basées sur la décaiopode la variance (Amos 1994).
Cette derniere approche est décrite plus en diztad le chapitre 2.1.1.2

Trait quantitatif

Le principe de la méthode de Haseman & Elston estedhercher une relation entre la
différence des valeurs phénotypiques et la propori'alleles IBD au marqueur étudié,
chez des paires de germains. Le modele est undesiggression linéaire. Brievement,
soit yi , Yo et 77, les valeurs observées au trait et la proportiatietes IBD chez deux

freres de la famille i. Le modéle de régression est
A= (Y= Y,)’=H+pr+e
ou eest un effet aléatoire.

Sous I'hypothese nulle de non liaison, il N’y a plasrelation entre; et 7z et doncB3=0.
On considére I'hypothése alternative de liaisfs 0, c'est-a-direA; diminue lorsque la
proportion d’alleles IBD augmente.

Le test de liaison suit sous I'hypothése nullexina 1 degré de liberté.

Les situations attendues sous I'hypothése altemmagit sous I'hypothese nulle sont
montrées respectivement dans les figures ci-dessous

&I. 4 ‘Sl 1
B=0
— 8 8
i i ’ I .
0] 1/2 1 0] 1/2 1
Proportion dalléles IBD partagés Proportion dalléles IBD partagés
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Conditionnellement au marqueur, Haseman et Elstammntré que l'estimateur dg
est,é:— 2(1-26)? 0 ol Best le taux de recombinaison entre le QTL (Quaivéd rait

Locus) et le marqueur efr; est la variance des effets additifs du QTL. A ipaie
'estimation de 8 on ne peut distinguer les effets dus a la liaisatre le QTL et le

marqueur et les effets du QTL. Si la liaison eshplete @=0) : 5’ =-203.

Plus généralement, pour toutes les méthodes dsoriak non-paramétriques », le
paramétre de liaison est une fonction du taux dembinaisonéd entre le QTL et le

marqueur et de la variance des effets du @fL

Trait qualitatif

La méthode des paires de germains atteints («taffestb-pairs ») consiste a comparer la
distribution d’alléles IBD observée a celle atteadu priori chez des germains quelque
soit leur phénotype. La distribution IBD attendwst &/4,1/2,1/4 pour k=0,1 ou 2 alléles
IBD. En revanche, si le marqueur est génétiqueni@ru QTL, on s’attend a un déficit
de paires de germains partageant O alléles IBD.

Le test de liaison est un test;fede conformité.

D’autres méthodes sont plus générales et permeatéetdster la liaison lorsque I'IBD est
ambigué (a cause d'un manque d’informativité duquaur et/ou parce que les parents
ne sont pas tous génotypés) comme la méthode dimaxLikelihood Score de Risch
(1990), ou celle de (Kong and Cox 1997).

Remarque :

Il existe une autre maniere de choisir les pamésimatives qui est de prendre des paires
discordantesou un des germains est malade tandis que I'astrsai. Puisque les paires

sont choisies parce que les individus sont diffésretu point de vue du phénotype, on

s’attendra a trouver un déficit de paires ou I'IBDet une augmentation de paires ou
'IBD=0. On peut aussi combiner les échantillonspaéres discordantes et concordantes.
Sous I'hypothése nulle, les proportions d’allel&DIsont similaires dans les deux

échantillons. Pour les maladies a étiologie commplexplupart des études de liaison se
sont conduites dans des échantillons d’apparentémta, par des approches de type
« affected sib-pairs » ou « affected-only ».
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1.3.2. Méthodes d’association

L’'analyse d'association permet d’identifier des iaats génétiques impliqués dans la

variabilité du trait a partir d'observations de déaes en population ou de données de
sujets apparentés. Le principe consiste a regaidiexiste une association préférentielle

entre les alléles du variant génétique causabedlléles de marqueurs génétiques.

Trait quantitatif - Données de sujets non apparentg

L’étude de l'association entre un marqueur et wit tquantitatif peut se faire par
différentes approches classiques, comme la régreisgaire ou I'ANOVA. Le principe
général est de stratifier I'échantillon selon ledeurs (génotypes) au marqueur et de
tester si la moyenne du phénotype varie entre meggs. La relation entre un phénotype
et un marqueur bi-allélique s’écrit :

Yy =H+[xg +e

ou, y; est la valeur du phénotype &l individu ; g; est le score génotypique de
lindividu j (par exemple, égal au nombre d’alléeneur au marqueur moins 1 sous un
modele additif), 3 est le coefficient de régression de I'effet du qouaur M, ete est un
effet aléatoire. Sous I'hypothese null@=0, il n’y a pas d’association entre le marqueur
et le trait quantitatif. On considere I'hypothedtemative suivante ;5#0. Le test du
rapport des vraisemblances maximales suit soupdimgse nulle uny® a 1 degré de
liberté.

Supposons qu’une partie de la variance de Y edigeige par un gene G. Si G est M, le
marqueur étudié ou si G est en déséquilibre dsolmavec M, alors les moyennes de Y
varient par groupe génotypique de M. Dans le prends, on parlé’association directe
dans le second cas, on dit diassociation est indirectePlus la relation de déséquilibre
de liaison entre G et M est forte plus la relapi@notype-marqueur est apparente.

Trait quantitatif - Données de sujets apparentés Ces méthodes sont présentées plus
en détails dans le paragraphe 4.1.

Trait qualitatif - Données de sujets non apparentés

L’association entre une maladie est un marqueut pae testée par des approches
classiques, comme la régression logistiqueyied’homogénéité, etc.
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Soit un échantillon déN cas etN témoins. On peut comparer la distribution dedesle
ou des génotypes, chez les cas et chez les tépaning y> d’homogénéité.

Test de la distribution allélique :

cas n, | N, | 2N

témoins| n,; | n,, | 2N

Ny | N | 4N

La statistique duy® est :

(nl _Ny*2 sz (na _ny*2 sz

2 (1 4N 2. 2 4N

2

¢ _; ny*2N +; n,*2 N
4N 4N

La statistique suit, sous I'hypothése nulle d’aleged’association, une loi dg” a 1
degré de liberté.

Si la distribution des alléles est significativerndifférente entre les cas et les témoins, |l
y a association entre le marqueur et la maladie.

La force de la relation entre la maladie et le roatg est définit par le rapport des cétes
noté OR (Odds Ratio) :

OR= Ny X Ny,

Test de la distribution génotypique :

AlAl | A1A2 | A2A2

cas n, n, n, | N

témoins N, n,, N, N

2N

nAl Al r]Al A2 r]A2 A2
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On peut calculer de la méme maniére la valeur géalistique dy?, qui suit sousH, un

x° a2 degrés de liberté.

Trait qualitatif - Données de sujets apparentés

Ici nous présentons brievement le test du TDT (dmassion Disequilibrium Test) ;
(Spielman, McGinnis et al. 1993). Le principe géhé&onsiste a considérer les alléles
transmis par les parents a I'enfant malade commuet étes alléles « cas » et les alléles
non transmis comme étant des alléles « témoine>e§ utilise des trios constitués des
deux parents et d’'un enfant atteint et s’appuiel’sbservation des alleles transmis par
les parents hétérozygotes a I'enfant atteint.

AA,

La table de contingence pour n trios se présengs ai

Alléles non transmis
Al A2
Al - b
Alléles transmi
A2 C -

~

ou,
- b est le nombre de fois ou un parent hétérozygot2Ad transmis l'alléle Al a
son enfant atteint (et correspond aussi au nombréod ou l'allele A2 n'a pas été
transmis).
- cest le nombre de fois ou un parent hétérozygote224 Aransmis l'alléle A2 a
son enfant atteint (et n’a donc pas transmis Al).

On calcule alors la statistique suivante baséeuser statistique dy? pour des séries
appariées (McNemar 1947) :

, _ (b=0)’
b+c

qui suit sous I'hypothése nulle une loixfea 1 degré de liberté.
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L’hypothese nulle est composite : DL=0 (absencessbaiation) oud=1/2 (absence de
liaison). Le rejet de I'hypothese nulle permet dalecconclure a I'existence a la fois a
'association et a la liaison entre le marqueue gthénotype étudié.

Performances relatives de ces méthodes

Historiquement, les analyses de ségrégation e@héthodes de liaison paramétriques ont
eu du succés pour mettre en évidence des effegemies majeurs et pour localiser les
régions du génome de geénes impliqués dans des ismlabnogéniques a transmission
mendélienne. Cependant, dans le cas de traits egpyl le modele de transmission
résulte probablement de l'effet de plusieurs gémgeragissant avec des facteurs
environnementaux, il n'existe donc plus de relatsimple entre les génotypes et les
phénotypes.

L’avantage des modéles de liaison « model-fred geds ne nécessitent pas de spécifier
la correspondance phénotype — génotype. Ce typepmbahe permet de mettre en
evidence une corrélation entre la ressemblandeaéuet la ressemblance au marqueur
entre apparentés. Cependant, ces méthodes ne taeimgas de préciser les effets
génetiques ni de localiser le gene vis-a-vis dugoneuir. Malgré un certain succes des
études de liaison « model-free » comme par exepqle le diabete de Type 1 (Davies,
Kawaguchi et al. 1994) ou la maladie de Crohn (Hu@hamaillard et al. 2001), la
plupart des résultats dans la recherche de genplqu@és dans la variabilité de
phénotypes complexes sont peu consistants. Lagnagesde détection d’une liaison
dépend du modéle génétique sous-tendant la maladfisi, les analyses de liaison ont
peu de puissance pour détecter des variants fréguemeffet, dans ce cas, les apparentés
atteints peuvent étre porteurs du variant fonceébreans I'avoir recu du méme ancétre
(sans étre IBD). Pour des phénotypes complexesstiplus réaliste de penser que les
effets génétiques sont faibles et que les variaatssaux sont relativement fréquents
(hypothese « common disease — common variant xf{RI800; Cardon and Bell 2001;
Hirschhorn and Daly 2005). La puissance d’'une a®albe liaison est également réduite
en présence d’hétérogénéité génétique non alléligqest-a-dire si plusieurs variants
fonctionnels, localisés dans des régions difféemie génome, sont impliqgués dans la
variation du trait. Pour I'ensemble des familles léehantillon, ce ne sont alors pas
forcément les mémes variants causaux qui se tratesrtha travers les générations entre
les différentes familles.

Suite aux travaux de Risch et Merikangas (Risch Blmdikangas 1996), les études
d’association ont connues un regain d’intérét. Letude a montré le gain apporté par les
études d’association relativement aux études ihiaen termes de taille d’échantillon,
en particulier pour des genes ayant un effet meddéstont aussi suggéré que des études
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d’association sur I'ensemble du génome étaientilpless Cependant, comme nous
I'avons souligné, ce gain de puissance est forteahé&mendant de la force du déséquilibre
de liaison (DL) entre le marqueur et le géne caesale leurs fréquences alléliques
respectives.

Le déseéquilibre d’association ne réfere pas tosjewr déséquilibre de liaison car il peut
apparaitre suite a des évéenements tels que lesngeélade population. Les tests
d’association dans des données de sujets non apgsusont plus facilement réalisables.
Cependant, I'existence d’'une association trait +gor@ur peut non seulement étre due a
'existence d'un déséquilibre de liaison entre larqueur et le locus de susceptibilité
situé a proximité du marqueur, mais aussi a desam&mes de stratification de
population. Si les groupes constitués ne sont pasobenes, une stratification de
I'échantillon pourra générer une fausse associaignificative entre la variabilité du
trait et le marqueur. Ce phénomene de stratifinagst plus détaillé au chapitre 3.

Notons que le biais résultant d’'un mauvais appaignentre les cas et les témoins ou
d’'un probléme de mélange de population augmente laviaille de I'échantillon. Ainsi,
dans le cadre des études d’association par crilblagggnome (GWAS) les biais peuvent
ne pas étre négligeables, puisque ces études smdrajement conduites dans des
échantillons de grandes tailles.

L’analyse d’association en population se heurtes mrobléemes de robustesse. Comme
nous le verrons (chapitre 3.1), des approchesténtié&eloppées dans le but de corriger
ou contrdler les biais potentiels de ces analyses.

Une autre approche est de réaliser I'étude d’agBoni sur des données familiales. Un
des tests les plus connus est le TDT (Spielman,iMi&et al. 1993). L'intérét principal
du TDT est qu’il exploite les deux informationsimiiale et populationnelle, en testant
simultanément les corrélations induites par lsdinigénétique et I'association. Ce test est
robuste a la stratification de la population catelst est conditionné par le génotype des
parents. Ce test peut étre appliqué a des fanadeyportant plusieurs enfants atteints en
le répétant pour chaque enfant atteint, mais il &ars corriger la signification des tests
en raison de la non-indépendance des paires audasie méme fratrie. Ces tests
d’association sur des trios supposent que les ganents sont génotypés, dans le cas
contraire il est préférable d’exclure ces familfgsur éviter des biais. Dans le cas de
maladie a début d’age tardif, ce design d’échamiibge est alors difficile a réaliser car
les parents ne peuvent étre génotypés. Pour ce®phés, il est plus facile de recueillir
des données de sujets non apparentés. Un autrgStiesiDT) a été proposeé qui utilise
comme témoins les germains non atteints des enftgmts (Spielman and Ewens
1998). Quand les familles incluent a la fois deep& génotypés et non génotypés, il est
possible de combiner ces deux derniers tests.

Pendant longtemps, I'hypothése implicite utiliséensl I'analyse génétique de traits
complexes, communs dans la population, était gsevhgiants impliqués dans ces
phénotypes avaient des effets modestes sur latigariales traits, mais étaient
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relativement fréquent dans la population générdigpdthése « common variants-
common disease »). Une hypothese alternative ptente, pour des traits complexes, est
gue de nombreux variants sont impliqués dans leatian des traits complexes, chacun
avec des effets relativement forts, mais tres pewdididus sont porteurs du variant
(hypothése « common disease-rare variants »). Desgas, les études d’association ont
tres peu de puissance pour détecter I'associatvea des variants rares c’est a dire
classiquement pour des fréquences inférieures &1t&aer, Murray et al. 2009; Schork,
Murray et al. 2009; Cirulli and Goldstein 2010).

1.4. Analyse génétique de traits corrélés

Les causes de covariance des caracteres peuvegédttiques et/ou environnementales.
La principale source de co-variation géenétiquelagtiéiotropie c’est a dire, lorsqu’un
QTL (G) exerce une action simultanément sur lex dawactéres (Figure 5.a).

La covariance génotypique entre deux QTLs, notét G’, est la moyenne des produits
des valeurs génotypiques :

COV(G,G )= OF X i Hg, + 2PQK fo Mg + B X HoM

Le tableau 3 montre comment le produit des valgarstypiques de deux caracteres se
décompose en quatre produits :

cov(G,G)=cov@a,+a, ay+tay)
=cov(@,.a, )t cova, @y )t covlr, @y J couf, @

ou a,, a, sont les effets additifs de G et G’ @t , a,. sont les effets de dominance de
GetG.

On montre queov(a, ,a, )= 0 et de mémeov(a, ,a,)=0
Ainsi cov(G,G )= cov@, a, } covlr, a,
La covariance génotypique est la somme de la caveei des valeurs génétiques, ou

covariance génétiqgue additive et de la covariance des résidus de dominance, ou
covariance de dominance.
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On montre que :
cov(@, . ax)= qu(al - 0’2) (0’1—0"2)
cov(a, ,ay )= 4p°q’dd

ou a,, a, sont les effets moyens des alleles (paragraphe 1.1

On voit que ces covariances sont les moyennes daquoes des 2 variances
correspondantes, puisque :

cov@, @) =03 %\
cov(a, .0y )= \/075 X \/075,

La covariance génétique est souvent exprimée sauforime d'un coefficient de
corrélation. La corrélation entre les valeurs génés additives de deux caracteres :

cov(a, ,a, . s o R
,oA:(—AA), est appelée la corrélation genetigme entre les deux caracteres.
T2 0%

Dans le cas d’'un locus a effets pléiotropiques,= +1.

Tableau 3: Décomposition du produit de deux valeurs génojyps

G AlAl AlA2 A2A2
R p? 2pq q°
Valeurs génotypiques ' ' '
(GG’) ,uGl,uGl :uGz:uG2 'uGs'uG3
additive '

Valeurs AA’ Ama; | (ay+a,)(a +a) da,a,

génétiqgues dominance

4 U 2 2 4 U

DD’ 4q°dd 4p“q°dd 4p°dd
Effets AD’ —4q20'1d' ZpQ(al + az)d' -4 pzazd'
croisés AD -49’ajd | 2pq(a; +as,)d -Ap°a,d

La force de la corrélation génétique refléte lurghce du (des) géene(s) commun(s) sur la
variabilité des caractéeres. Certains génes pewagrtibuer de fagon similaire sur chacun
des caracteres, par exemple l'allele A1 augmentedieurs des traits. Au contraire,
d’autres genes peuvent contribuer de facon opppsé@xemple, A1 augmente la valeur
du premier trait et diminue celle du deuxiéme tfadns la premiére situation, la
corrélation génétique,, est positive alors qu’elle est négative dans ¢taisée situation.

La pléiotropie ne génére donc pas nécessairemsrttatligélations génétiques détectables.
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Il existe d’autres situations, hors la simple pti€ipie, ou des corrélations génétiques non
nulles peuvent étre générées. La premiére situasbrcelle de deux QTLs influencant
I'un le premier caractére, l'autre le second, atrgusont pas indépendants a cause de la
liaison. Cette situation correspond ataincidence Les deux QTLs sont génétiguement
liés, situés dans la méme région chromosomiquéereést proches I'un de l'autre. Les
génotypes a ces deux QTLs ne sont donc pas indapisndu sein des familles (Figure
5.b). Une autre situation est celle ou G n’expliglieectement qu'un seul des 2
phénotypes, mais ceux-ci ont des relations de tgsatre-eux (Figure 5.c).

Figure 5: Sources de corrélation génétique pour des frditst Y2.

a b c

OO OGO
/N S

Y1 vz Y1

Décomposition de la covariance entre traits

cov(y,, s . , :
Soit p, :% la corrélation phénotypique entre Y1 et Y2a§[ la variance de
Nl
Y;.

Sous le modeéle défini par I'équation (1.4), la atarace phénotypique entre les traits Y1
etY2est:

cov(y;,Y,) = cor ¥;.Y, |G+ co\ ¥ .% I+ cof e g

_ 2 2 2 2 2 2
—pe\/amaez+pc\/ac10c2+p\/0102

Avec p;, p. et p les corrélations des effets de G, de C et de Hesuraits Y1 et Y2 et
Jéj ,aéj et ajz, les variances respectives des effets du gene @&, polygénique C et de

la résiduelle E sur le trait;\jui peut elle-méme s’écrire sous la forme :

ot =E(y)-E(¥19- H ¥I 4

_ 2 2 2 _ _2(1_h2 _ 2
=0y ~0g; ch—ayj(l h; rhj)
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2 2
fop %
N 2 _ Gj 2 _ CJ - ’ - - - ’
ou h =2 et hy; = sont les parts de variance phénotypique du tragxgliquées
yi yi

par les composantes &) et C (h3)).

Finalement, la corrélation phénotypique peut sern@sous la forme :

Pr = Psv hélhéz TPy h?:lhiz'*'p\/(l_ hle_ h?:l)(l_ réz_ tf:z) (1.7)

Lorsque le géne G n’est pas conpui= p.+/h3 e, +p\/(1— hfn)(l— héz) :

Cette équation est souvent utilisée pour estim@phct de facteurs familiaux communs
sur la covariation des traits pouvant suggéreidtexce de genes a effets pléiotropiques.

Plusieurs méthodes d’analyses génétiques ont étéloppées pour I'étude de traits
corrélés. Les méthodes bivariées ont l'avantagetesdr compte des corrélations
phénotypiques entre les traits. C’est ce type déhog@s que nous avons appliquées dans
ce travail de these pour I'étude génétique desti@itantitatifs. Ces méthodes d’analyses
bivariées de liaison et d’association sont déidlléans les paragraphes 2.1.1 et 3.2.1.

1.5. Génétique de la densité osseuse : généralités etue
de la littérature

L'ostéoporose se définit comme une fragilisatiolalmatrice osseuse. L'ostéoporose ne
s’accompagne habituellement d’aucun signe, maipréaence augmente le risque de
fracture. Les sieéges classiques des fracturesgiberiostéoporotique sont :

— Les fractures vertébrales (ou tassements vertépaant les symptdomes sont le
plus souvent négligés par les patients.

— Les fractures de I'extrémité inférieure de I'avanas.

— Les fractures de [I'extrémité supérieure du fémurpvpquant le plus de
complications. Un peu moins d'un quart des fragtusairviennent chez les
hommes (International Osteoporosis Fundation).

Le risque de fracture est inversement corrélédefeité minérale osseuse (DMO).
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Biologie de I'os :L'os est une structure en perpétuel renouvellenmantissu osseux se
présente sous deux aspects bien distincts repéssgans la figure 25 en annexe :

(i) Une partie périphérique : I'os cortical ou asnpact est une partie osseuse dense, dure
et résistante.

(i) Une partie centrale : I'os trabéculaire ouspongieux est la partie interne de l'os ; il
est constitué de petites travées. Il est le siegdadmoelle osseuse qui fabrique les
globules.

On admet que les vertebres sont formées de 50 % tchbéculaire et de 50 % d’os
cortical. Le col du fémur, quant a lui, est constitle 30 % d’os trabéculaire et de 70 %
d’os cortical.

— La matrice osseuse se renouvelle perpétuellemenph&noméne de remodelage
a lieu par petites zones et comprend une phasésdeption osseuse d’'une durée
d'une a deux semaines, suivie d’'une phase de famatsseuse d’'une durée
d’environ trois mois. L'os trabéculaire, bien que oins abondant
guantitativement, se renouvelle environ cinq foisisprapidement que l'os
cortical. Pour cette raison, I'ostéoporose se neatef cliniquement dans des sites
ou il existe une proportion relativement importadtes trabéculaire, c’est-a-dire
principalement au niveau du rachis, de la hanchaedtavant-bras ou, a terme,
elle conduit a la fracture (Cohen-Solal and de ¥l 2004)

— Les cellules osseuses, ostéoclastes et ostéoblastest responsables
respectivement de la dégradation et de la syntbesk matrice osseuse. Les
ostéoblastes proliferent le long des travées ossews se différencient
progressivement en exprimant des genes du collagéergpe | et les génes de
différentes protéines non collagéniques. Ces prestine sont pas forcément
spécifiques du tissu osseux.

— Les capacités prolifératives de ces cellules dimmuavec I'age, induisant un
déficit de la formation osseuse a l'origine de t&aporose. Une matrice osseuse,
qui n'est pas suffisamment renouvelée, peut avoie mauvaise résistance
biomécanique. A l'inverse, un remaniement ossewessif peut étre cause de
fragilisation osseuse, la maladie de Paget enreskemple.

En conclusion, si la perte osseuse demeure un gsosenormal du vieillissement,
I'ostéoporose résulte, quant a elle, d’'une balasseuse exagérément négative. De plus,
chez la femme, I'épaisseur de I'os cortical dimimeefacon significative a partir de la
ménopause et se poursuit tout au long du vieilies# en raison d’'une carence en
cestrogénes apres la ménopause. Cette perte estneett moins importante chez
’lhomme.
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Densité minérale osseusel’évolution de la densité minérale osseuse en fonctle
'age et du sexe est représentée dans la figuen2hnexe. La densité osseuse augmente
pour atteindre son pigers l'adolescence. Ensuite, cette densité dimimeis chez la
femme, comme pour I'épaisseur de l'os, cette ditmmuest plus rapide aprés la
meénopause.

— Mesure de la densité minérale osseusd.e diagnostic de I'ostéoporose repose
sur la mesure de la densité minérale osseuse (OMOPstéodensitomeétrie. Cet
examen consiste a exploiter le contenu minéral LsSYEMO) exprimé en
grammes de calcium hydroxyapatite afin d’en calcldalensité minérale osseuse
(DMO) exprimée en grammes de calcium hydroxyapatie cm? (g/crf). La
méthode de référence pour apprécier la qualité 'de &st aujourd’hui
'absorptiométrie biphotonique a rayons X (DXA).l€konsiste a émettre des
photons en direction d’'un o0s. Plus I'os est demseins nombreux sont les
photons qui atteignent le détecteur. On mesure @®rui reste du rayonnement
aprés sa traversée de l'os, ce qui renseigne sudeswite. La mesure
densitométrique peut étre réalisée au rachis lampaila hanche, a I'avant-bras
(le plus souvent au radius) ou au corps entier.

Les sites habituels de la mesure sont le rachibdme et la hanche, qui sont les
sieges fréquents de fractures ostéoporotiquesiguaef 27 en annexe montre les
zones de mesures de la DMO pour le rachis lomifpineto de gauche) et la
hanche (photo de droite). La mesure au rachis lomleat le résultat global de la
mesure aux lombaires L1 a L4 ou L2 a L4. La meaureachis lombaire peut étre
surestimée par I'arthrose, fréquente apres 70lan®MO a la hanche peut étre
mesurée au col du fémur (n°l), au trochanter (n@)Ja région inter-
trochantérienne (n°3). Les logiciels fournisserdsala mesure au Ward (n°4) ou
la longueur de I'axe du col (n°5).

— Variables de la mesure de la DMQ La mesure de DMO n’est comparable
gu’entre des sujets de méme sexe et méme age.nsiruction de variables de
DMO standardisées, par rapport a une populationrédérence, permet de
comparer la DMO entre individus.

Le T-score utilise comme population de référence la poputates femmes jeunes (au
pic de la masse osseuse) normales. Le T-scora efférence entre la mesure réalisée
chez un individu et la moyenne de la DMO dans gatigulation de référence, exprimée
en fractions d’écarts-types. C'est a partir deecethleur standardisée qu’est définie
I'ostéoporose :

— Normal (T-score > -1) : la densité osseuse mesurée psfisure a la moyenne
des densités osseuses de référence moins ungumart-t

— Ostéopénie(-2.5 < T-score < -1) : la densité osseuse mesesésituée entre la
moyenne de référence moins un écart-type et la nmeymoins 2.5 écarts-types.
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— Ostéoporose(T-score < -2.5) : la densité osseuse mesurémfésieure ou égale
a la moyenne de référence moins 2.5 écarts-types

— Ostéoporose séveréT-score < -2.5) et présence d’'une ou plusiewsttires de
fragilité.

Le Z-score est la difference entre la valeur mesurée chewil/idu et la moyenne
théorique pour une population de méme age et deenséxe exprimeé en fraction d’écart

type.

Donc la seule différence entre ces deux scoregaitdisés, le T-score et le Z-score, vient
de la population de référence utilisée pour I'aostnt.

L'ostéoporose et ses complications ont des répsians économiques notables : le colt a
été estimé a 15 milliards d’euros en 2 003 en Eurbjwstéoporose est un enjeu majeur
de santé publique. On estime a 200 millions le mend® personnes souffrant de cette
pathologie dans le monde. 30% des femmes ménomaaaéeurope et aux USA ont de

I'ostéoporose (IOF, International Osteoporosis Ftadion).

Revue de la littérature

L’influence de la génétique sur la variation d®MO est mesurée a travers I'héritabilité.
Une premiere estimation de cette part de variaticbwable a des facteurs génétiques
peut étre évaluée a partir de I'étude de jumeaextyPe d’étude surestime la proportion
de variance génétique, car I'hypothése que I'emvement contribue de la méme maniére
a la variance du phénotype dans les deux poputatiejumeaux est sans doute inexacte.
Les études de jumeaux mettent en évidence uneliété comprise entre 80 et 90%
(Dequeker, Nijs et al. 1987; Pocock, Eisman et18B7; Hopper, Green et al. 1998;
Videman, Levalahti et al. 2007).

De nombreuses études ont été conduites pour détettearactériser les facteurs
génétiques de la DMO par des analyses de ségmgatiopar des études utilisant
linformation apportée par des marqueurs génétigliestes les analyses de ségrégation
démontrent I'existence de corrélations familialas la DMO. L’héritabilité est estimée
entre 50 a 70% (Gueguen, Jouanny et al. 1995; Gatlarner et al. 2000; Deng, Livshits
et al. 2002; Peacock, Turner et al. 2002; NguyemsHits et al. 2003; Sigurdsson,
Halldorsson et al. 2008). Certains auteurs meg@névidence I'effet d’'un géne majeur
(Cardon, Garner et al. 2000; Deng, Livshits et2802; Nguyen, Livshits et al. 2003;
Livshits, Deng et al. 2004). D’autres auteurs rafgpud seulement l'effet d'une
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composante polygénique. D’autres études metteatielence des corrélations résiduelles
significatives ou des interactions géene-environnépsiggerant ainsi que la plupart de la
variation de la DMO reste encore non expliquée (Bea, Jouanny et al. 1995; Deng,
Livshits et al. 2002; Duncan, Cardon et al. 2008shits, Deng et al. 2004; Pelat, Van
Pottelbergh et al. 2007).

Ces résultats divergents peuvent étre expliquégadie, aux différents types de sélection
des individus (aléatoire ou a travers des sujedstayes valeurs extrémes de la population
générale), ou par le phénotype étudié (ajusté ouajusté) ou encore par des corrélations
résiduelles significatives. De plus, I'héritabildé la densité osseuse varie selon le site
osseux (Deng, Li et al. 1998; Duncan, Cardon et28D3). Par exemple, Duncan
(Duncan, Cardon et al. 2003) montrent que dans fdeslles issues d'un sujet
ostéoporotique, I'néritabilité de la densité osseest d’environ 60% au rachis lombaire,
mais seulement de 40% au col du fémur. Elle vaya@ednent selon le sexe, ou encore la
population ethnique et son mode de transmissiost rpas encore clairement élucidé
(Pocock, Eisman et al. 1987; Peacock, Turner &0&12).

Une forte covariance phénotypique existe entrepleEotypes de la DMO a différents
sites squelettiques. Plusieurs auteurs ont montecl@s corrélations génétiques entre les
mesures de la DMO aux rachis lombaire et a la heatait de I'ordre de 0.60 a 0.80
(Livshits, Deng et al. 2004; Yang, Zhao et al. 2008ing, Kammerer et al. 2007).

Ces résultats montrent qu’il existe une composagetgtique dans la variabilité de la

DMO. On observe cependant peu de consistance lestdifférentes analyses. Certains
auteurs ont cherché a détecter et a caractériselatteurs génétiques de la DMO en
utilisant I'information apportée par des marquegénétiques. Etant donné les forts

niveaux de corrélation génétique entre les sitexewos comme pour l'analyse de

ségrégation (Livshits, Deng et al. 2004), certainsutilisé des approches bivariées pour
localiser des régions pouvant potentiellement contes genes a effets pléiotropiques.
Deux grands types d’approches existent pour lamalies QTLs : des études de génes
candidats et des études par criblage du génomeritllage du génome peut se faire pour
la recherche de liaison, mais plus récemment cpsoalpes sont plus souvent utilisées
pour la recherche d’association. Les études vageln les phénotypes étudiés. Nous
allons présenter les principaux résultats de dé&reintes méthodes pour I'ostéoporose et
la DMO.

Etudes de génes-candidats

Environ 120 études ont été effectuées entre 2002089 (Xu, Dong et al.) et une
association positive a été rapportée pour plusigeénes candidats. Les principaux genes
étudiés pour l'ostéoporose et la variation de la @Mont brievement présentés ci-
dessous :
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Le récepteur de la vitamine D(VDR) fut un des premiers génes candidats,
étudié dans le domaine de l'ostéoporose. En dfiieg, carence en vitamine D
induit une mauvaise minéralisation de la matricesease. Les marqueurs
frequemment étudiés incluent Bsml, Apal, Taql, CeixZFokl. Par exemple
(Mencej-Bedrac, Prezelj et al. 2009) mettent ed@&we une association entre le
polymorphisme Cdx2 et la DMO au col du fémur chexs demmes pré-
ménopausées d’origine caucasienne. Cependant,udi@nautre étude également
effectuée dans un échantillon de femmes pré-mésépawd’origine caucasienne,
(Horst-Sikorska, Ignaszak-Szczepaniak et al. 20@8jrouve pas d’influence de
ce variant sur la DMO.

Le collagéne de type 1(COL1A1) qui est une protéine majeure de l'os. Le
polymorphisme Spl est un des plus étudié (Grantd Re al. 1996; Van
Pottelbergh, Goemaere et al. 2001) mais par exertipiecel, Sepici-Dincel et al.
2008) ne trouve pas d’association significativecdaeDMO au col du féemur.

Le récepteur aux oestrogenes alph@ESR1) est un autre gene-candidat potentiel
pour la régulation de la masse osseuse. Certaiympmphismes comme Xbal,
Pvull ou la répétition TA sont retrouvés asso@da DMO au rachis lombaire
dans une population d’hommes (Kastelan, Grubid.e2G09). Dans une récente
méta-analyse d’environ 20 000 participants, don®o7Btaient des femmes,
(Richards, Kavvoura et al. 2009) mettent en évidenne association avec le
risque de fracture. De fagcon surprenante, ils meivent pas d’association
significative avec la DMO. Pour les SNPs les plignhificatifs, les effets des
alleles sur la variation de la DMO variaient de4080.18 écart-type par copie
d’allele.

Le récepteur lipo-protéine 5(LRP5). Le géne LRP5 a d’abord été identifié par
criblage du génome pour la liaison. Plusieurs &wté reportées des associations
significatives pour des polymorphismes de ce géme #& variation de la DMO
(Grundberg, Lau et al. 2008; Sims, Shephard e2@8; Richards, Kavvoura et
al. 2009) ou pour l'ostéoporose (Ferrari, Deutstlale 2005). Dans un grand
échantillon de plus de 37 000 individus participantétude GENOMOS, (van
Meurs, Trikalinos et al. 2008) mettent en évidemc® association avec les
polymorphismes Met667 et Val1330 et la variatiodad®MO au rachis lombaire.
Les effets des alleles sur la variation de la dénssseuse étaient relativement
modestes, environ 0.15 écart-type par copie d&alsdit un effet sur la DMO
compris entre 11 et 20 mg/éru site LS et FN respectivement.

Nous pouvons voir que certains polymorphismes degé&andidats sont associés dans
plusieurs études a la variation de la DMO. Cepenhdes effets des polymorphismes sur
la variation de la DMO sont faibles et les réssltatstent contradictoires.

Au contraire de I'approche gene-candidat qui suppose hypothése biologique a priori
sur les genes étudiés, certains auteurs ont charchéactériser la composante génétique
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de la DMO par criblage du génome en utilisant mfiation apportée par les marqueurs
au niveau de la liaison et de I'association.

Etudes par criblage du génome
Recherche d’une liaison génétique

Environ une dizaine d’études se sont intéressékesvariation de la DMO au rachis
lombaire (LS, pour Lumbar Spine), au col du fémieN (pour Femoral Neck) ou plus
généralement a la hanche. Certaines études oranégial cherché a détecter des QTLs a
effets pléiotropiques par des approches bivariées. résultats majeurs des études
publiées entre 2 007 et 2 010 résumés par Xu (Dtung et al.), tableau 3) sont repris
dans le tableau 4. Nous montrons dans la tableuanignt les régions de liaison pouvant
contenir des génes potentiellement candidats powariation de la DMO.

Certains auteurs retrouvent, par criblage du génoooe la liaison, des régions contenant
des genes potentiellement candidats, comme le pgBRS (Kaufman, Ostertag et al.
2008). Parmi ces résultats, la majorité (7 surddg auteurs ont utilisé des approches
bivariées pour détecter la liaison a deux traitss méthodes de liaison reposent soit sur
des analyses de liaisons bivariées effectuéesesutraits originaux ou sur des traits
obtenus par une analyse en composantes principatesy, Wang et al. 2007).

On remarque que sur 9 études, 4 utilisent le méhandillon d’individus et trois autres
prennent seulement un sous-échantillon constitudedenes de cette méme cohorte.
Malgré les mémes échantillons, les résultats egttrdes sont tres peu concordants. De
plus, les régions identifiées par la liaison soglativement larges, si bien qu’il est
difficile de savoir quel est le géne contribuanplies au signal de liaison.

Recherche d’association

Comme pour les résultats des analyses de liaisotriptage du génome, nous présentons
dans le tableau 5 les principaux loci identifiés pssociation et pouvant contenir des
genes potentiellement candidats pour la variatetaddMO au rachis lombaire (LS), au
col du fémur (FN) ou a la hanche (hip). Ces résubkant issus de la table 4 de Xu (Xu,
Dong et al.).

Comme pour les résultats de liaison, neuf étudésnpubliées entre 2 007 et 2 010
pour la variation de la DMO au rachis lombaire au @l du fémur. De nombreux
polymorphismes sont identifiés, dont certains saetrouvés dans des génes
potentiellement candidats, ou en déséquilibre desdh avec des variants de genes
potentiellement candidats, pour la variation dBIO.
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Par une méta analyse sur un peu moins de 20 00ddus, Rivadeneira (Rivadeneira,
Styrkarsdottir et al. 2009) rapportent un certasmbre de polymorphismes localisés dans
des génes potentiellement candidats pour la vaniate la DMO. Il faut noter que cette
méta-analyse regroupe cinq cohortes (DECODE, TwiK, WRotterdam study,
ERASMUS, Framingham Osteoporosis Study) déja agak/pour certaines d’entre elles
de maniére individuelle, comme I'étude deCODE (&iysdottir, Halldorsson et al. 2008;
Styrkarsdottir, Halldorsson et al. 2009). Certailes genes rapportés comme LRP5 ou
ESR1 se retrouvent donc également dans les étudiegduelles.

Pour les études autres que la méta-analyse, avuvetipeu de concordances dans les
résultats. Cela tient, en partie, a la faible @nse des études. Les polymorphismes
identifiés expliquent une faible proportion de larimnce phénotypique. Cela implique
gue de grands échantillons sont nécessaires pgureaier la puissance de détection des
variants qui ont des effets modestes sur la vanatie la DMO. Par exemple, Richards
(Richards, Rivadeneira et al. 2008) trouve que pests de variance de la DMO
expliquées par la variation des alleles du polyrmmme sont de I'ordre de 0.6% a 0.2%
pour LS et FN au locus du gene-candidat LRP5 etvifen 0.4% pour LS et FN au locus
du géne TNFRSF11B. Les estimations des effets Widssa(coefficient de régression)
sont de l'ordre de 0.10 écart-type par copie deall€es effets ont été mis en évidence
dans un échantillon de 8 557 individus (Tableau 5)
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Tableau 4: Régions chromosomiques de genes candidats sgmbur la variation de
la DMO identifiées par un LOD sco¥ par criblage du génome pour la liaison

Cohorte Nb | Echant- | by, Locus LOD Gene potentiel Reéférence
Fam. illon+
11912-13 2.64 LRP5, TCIRG1
821 LS 17921 3.63 COL1A1, SOST (Kaufman, Ostertag
NEMO 103 H et al. 2008)
21922 2.05 COL6, COL6A2 :
FN 13912-14 2.71 RANKL
(Willaert, Van
34 Caucasiens 1 Pop. LS 10936.1 3.07 WDRS8, EGFL3 Pottelbergh et al.
2008)
4498 $ Pop PC1: 1432 2.61 BMP4 (Xiong, Wang et al.
Caucasiens | 451 OE+DMO 2007
(US) F 1422 3.53 GLI3 )
627 2.42 ESR1
Pop
7p22 2.69 IL6, RAC1
LS/BFM
H 6p25-24 3.15 BMP6
F 6927 2.34 ESR1 .
4498 $ 9 (Tang, Xiao et al.
Caucasiens | 451 GDFS8
(US) 2032 2.29 STATL 2007)
Pop
Hanche/ | 6927 | 2.30 ESRL
BFM CTR, SERPINEL],
} 721 2.59 BONL
13qg12 3.23 KL
12p11 3.39 LRP6
4498 $ LS/ COL1A1, sOSsT
Caucasiens | 451 Pop SO 17921 2.94 C ' o " | (Liu, Liu et al. 2008)
(US) HAD, HOXB
FN/ SO 20q11 3.65 GDF5
Pop 7p22 2.53 IL6, TWIST
4498 $ (Wang, Deng et al
Caucasiens | 451 LS/TBLM | 7932 2.67 LEP g, veng etal.
US) £ 2008)
15913 4.86 GREM1
2582 $ .
Caucasiens | 451 F LS 15q13 | 3.67 HERC2 (van, Liu etal.
2009)
(Us)
2584 $ .
Caucasiens | 414 F LS/AAM 8q24 4.59 EXT1 (Zhang, Lei et al.
2009)
(USs)
2522'% LS/AAM 3p25 2.36 PPARG (Pan, Xiao et al.
Caucasiens | 414 F 5008
(US) FN/AAM | 22913 | 3.33 EP300 )

Tiré de la table 3 (Xu, Dong et al. 201QMEMO : Network on Male Osteoporosis in Europe ; +:fhbmmes ; F:
++: DensitééMle Osseuse ; LS= rachis lombaire ; FN= colfé&hur ;
TBLM : Poid du corps dégraissé; BFM= Masse graisse&0 : Structure de I'os ; AAM = Age a la ménarcOF=
Risque de fracture ; BS= Taille de I'os ; PC1 : Prerai® de variation d'une ACP ; «/ » : analyse disdin bivariée.

* : Statistique du rapport des vraisemblances siiva mélange pondéré ge; $ : Ces quatre études utilisent le méme
échantillon d’individus. $$ : Ces trois études séfit un sous ensemble de femmes de I'échantillbséugn $.

Femmes ; Pop : population générale.
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Tableau 5: Principaux loci identifiés pour la variation ageDMO par criblage du génome pour I'association

Puce Echantillon Echantillon Trait* Geéne Signification Référence
de « découverte » de réplication
Infinium 5861 deCODE 7925 (80%) deCODE ; DOES; LS - hanche RANKL ; OPG, ESR1 ;| 1.7x10a 2.0x10" (Styrkarsdottir, Halldorsson
300K (87%) PERF MHC; ZBTB40 (n=13 773) et al. 2008)
lllumina 6 865 deCODE 8511 (67%) deCODE ; DOES ; LS - hanche SOST, MARK3, SP7, | 1.0x10"a 1.8x10’ (Styrkarsdottir, Halldorsson
300K (86%) PERF TNFRSF11A (n=15 375) et al. 2009)
lllumina 2094 TwinUK 6 463 (90%)| Rott. ; Twin UK ; LS - FN TNFRSF11B, LRP5 6.3x106a 7.6x10° | (Richards, Rivadeneira et 4.
550K (100%) Chingford (n=8 557) 2008)
Meta- 19 195 Rot. ; LS - 9 nouveaux locus : GPR177; | <5.0x10° (Rivadeneira, Styrkarsdotti
Analyse ERASMUS ; FN CTNNB1; MEF2C; et al. 2009)
Twin UK ; STARD3NL; FLJ42280;
deCODE ; DCDC5; SOX6; FOXL1;
FOS CRHR1.

8 reportés ZBTB40; ESR1;

C60rf97; TNFRFS11B; LRP5;

SP7; AKAP11; TNFRS11A
Affy. 1 000| Caucas. (US) 1972 (71%)US fam. (n=593) LS-Hanche ADAMTS18, TGFBR3 1.6xTG 3.5x10° (Xiong, Liu et al. 2009)
500K (50%) 600 (57%)| Ch.HP (n=1972 a 2 953)

2965 (51%)| Ch. BMD
908 (0%)| Tobago
2953 (57%)| FHS
Affy. 1000| Caucas. (US)] 3355 (59%) FHS (n=975) Hanche/IMC ~ 60X 1.5x10° & 6.8x10 (Liu, Pei et al. 2009)
500K (50%) (n=1370)
Affy. 983 | Caucas. (US) 2 557 (55%) FHS (n=750) FN IL21R, PTH 6.7x10° & 6.5x10" (Guo, Zhang et al. 2010)
500K (50%) (n=2 557)
lllumina 800 HKSC 720 (60%)| 1) HKSC LS - FN JAG1 9.1x19a 5.6x10 (Kung, Xiao et al. 2010)
610K (100%) 5346 (100%)| 2) HKSC; HKOS; FHS; (n=720)
deCODE, Twin UK

lllumina 1524 UsS fam 762 (100%) AA fam. FN CATSPERB 3.0X1M=762) (Koller, Ichikawa et al.
610K (100%) 2010)

Tiré de la table 4 de (Xu, Dong et al. 2010). De@DBopulation d’origine Islandaise; PERF: Danisbdpective Epidemiological Risk Factor, populatienddnoises post-ménopausées;
DOES: Australian Dubbo Osteoporosis Epidemiologyd$t Rotterdam Study : Population d’origine alleariage 55 ans); Chingford Study: Population de femmesigiioe anglaise;
Twin UK: Famille de jumeaux d’origine britanniqUERASMUS: Rucphen Family study : Familles isoléesdd-ouest de la Hollande; FHS: Framingham HeadyStALSPAC: Avon
Longitudinal Study of Parents and Children, farsilde méres et enfants d’origine britannique; CHiR: Population d'origine chinoise avec fracturela@danche ou non; Ch. BMD:
Population d’'origine chinoise; Tobaggo cohort: pagon d’hommes d’origine africaine;AA: Familles demmes d’origine afro-américaine; HKSC: Hong KoBguthern Chinese;
HKOS: Hong Kong Osteoporosis Study. *: LS: rachisibaire; FN: col du fémur; IMC: Indice de Masse oelle.
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1.6. Conclusions sur la génétique de la densité ossetgrojet NEMO

La plupart des analyses de ségrégation mettentidenee une forte composante génétique
dans la détermination de la DMO. La part de restamek étant estimée entre 50 a 70% pour
la variation de la densité osseuse (Cardon, Ganhed. 2000; Deng, Livshits et al. 2002;
Livshits, Deng et al. 2004). Les approches genesidats ont permis de retrouver plusieurs
polymorphismes associés a la variation de la DM@nfite tenu des avancées rapides dans les
technologies de génotypage et la diminution du otéit séquencage, une alternative a
I'approche gene-candidat a été la recherche desgearecriblage du génome. A I'opposé, cette
démarche ne nécessite pas d’hypothéses a priotesugenes impliqués dans la pathologie.
Que ce soit par liaison ou par association, de membloci ont été identifiés dans des régions
de genes candidats potentiels pour la variatiola d@VO. Cependant, la plupart des résultats
sont peu consistants (Shen, Liu et al. 2005; Xupdoet al. 2010). Plusieurs études se sont
intéressés a la recherche de QTLs a effets pl@iges en utilisant I'information apportée par
les marqueurs sur la liaison (Tableau 4) mais pétudes d’association bivariées ont été
réalisées (Liu, Pei et al. 2009). Les problemeségéication entre études tiennent en partie au
fait que l'ostéoporose, et ses traits associéDIHD), ont une étiologie complexe (Eisman
1999; Peacock, Turner et al. 2002). Prédire la dalau regard d’un seul, ou d'un ensemble
de genes, peut s’avérer difficile.

Comme pour les résultats des analyses de liaisovanges, les régions identifiées par des
analyses de liaison bivariées sont peu concordaarige les différentes études malgré les
mémes échantillons utilisés pour certaines d’eelless (Tableau 4). Les régions localisées par
la liaison sont, de plus, relativement grandesgst donc difficile d’identifier le géne
contribuant le plus au signal de liaison.

Toutes les études d’association mettent en éviddaseeffets modestes des polymorphismes
identifiés pour la variation de la DMO. Les parkplquées sont en général inférieur a 1%. Ces
effets nécessitent d'utiliser des échantillons &ement grands comme par exemple dans
I'étude d’association GENOMOS (van Meurs, Trikaret al. 2008) basée sur environ 37 000
individus.

En raison du lien entre la ménopause et la chula densité minérale osseuse, la plupart des
études utilisent des populations de femmes préogtirpénopausées. L'avantage de travailler
sur ce type de cohorte est que les femmes ont squeiplus élevé que la normale de
développer une ostéoporose, ce qui facilite latttotion de I'échantillon. Cependant, apres la
ménopause, la carence en cestrogenes est un dapaqunnfacteurs induisant une diminution
de la densité osseuse. L'utilisation d'une tellaarte risquerait de faire intervenir des génes
non liés directement a la densité osseuse maiaftpiteraient, par exemple, la production
d’oestrogénes.
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Malgré I'évidence consistante d’'une composante Ifalmide I'ostéoporose, les nombreuses
études conduites sur cette maladie et ses phémotgpsociés apportent des réponses
divergentes quant a son déterminisme génétiquerédestats s’expliqueraient d’'une part par
'hétérogénéité de la maladie et les différents esode recensement utilisés. D’autre part, les
données épidémiologiques suggerent une variatiopods relatif des différents facteurs de
risques genétiques et environnementaux avec la paése chez la femme. L’étiologie de
'ostéoporose chez 'lhomme, affranchie de ce factearmonal, serait moins hétérogene, en
particulier chez les moins de 70 ans. Il est dambagble que dans les données recrutées par
des hommes ostéoporotiques, les phénotypes soieathomogénes. L'étude NEMO est
construite sur ce protocole.

Projet NEMO

Le projet NEMO (Network on Male Osteoporosis in &) (Cohen-Solal, Baudoin et al.
1998; Baudoin, Cohen-Solal et al. 2002; Van Potiglb, Goemaere et al. 2003) est un projet
collaboratif qui a débuté en 1995. Ce projet imymides équipes du Dr. Marie Christine de
Vernejoul (INSERM, U.606, Hopital Lariboisiere, Bgr du Dr. Jean Marc Kaufman
(Département d’Endocrinologie, Université Gent,ddglie) ainsi que du Dr. Maria Martinez
(INSERM, U.563, Toulouse).

L’objectif principal du programme de recherche @stcaractériser la contribution génétique
expliqguant la variabilité inter-individuelle de MO a LS et FN. La plupart des cohortes
existantes pour la DMO et/ou l'ostéoporose sontstraites a partir de la population de
femmes et le plus souvent post-ménopausées. Ddies pmpulation, les phénotypes DMO
sont probablement assez hétérogenes, résultaterdations complexes de nombreux facteurs,
génetiques ou non (hormones, alimentation, actipftgsique,..). En revanche, les données
collectées dans le cadre du projet collaboratif NEMffrent la possibilité d’étudier la
génétiqgue de la DMO dans une population originaderplaquelle les phénotypes DMO
peuvent étre potentiellement plus homogénes : hawalativement jeunes (dge compris entre

19 et 67 ans) et sélectionnés pour des valeur8regly de densité osseuse.

Dans un premier temps, I'’équipe a caractérisé maposante génétique de la DMO par analyse
de seégrégation (Pelat, Van Pottelbergh et al. 200&} analyses ont montré de fortes
corrélations familiales pour chacun de ces traigssnme permettent pas de conclure a I'effet
d’'un gene majeur. Cependant, la présence d’effétdechction gene-majeur/polygénique
(GxC) dans le modele a permis de conclure avec ute évidence a 'effet d’'un gene majeur
régulant FN mais pas pour LS. Ces résultats suggénee détermination génétique site-
spécifique de la densité osseuse
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Par la suite, nous avons cherché a identifier [@6sQmpliqués en utilisant I'information
apportée par les marqueurs génétiques pour laoriagd I'association. Le premier axe de
recherche est un criblage du génome pour la liagams I'échantillon de familles NEMO,
sélectionnées a travers des hommes ayants dessvalkdtémes (les proposants). Nous avons
d’abord recherché des QTLs a effets site spécifipuie des QTLs a effets pléiotropiques.
L’objectif du deuxieme travail de recherche edlditification du (ou des) variants causaux
impliqués dans la variation de la DMO par criblalyegénome pour I'association. L'étude a
été conduite dans I'échantillon NEMO d’hommes n@paaentés et sélectionnés pour des
valeurs basses ou élevées a la DMO. De plus, leerelse d’association a été conduite par
analyse jointe de LS et FN. A notre connaissangeurge autre étude d’association a grande
échelle n’'a utilisé un tel design : analyse d’aggamn bivariée dans des échantillons de sujets
recensés aux extrémes de la distribution des.traits
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Chapitre 2

2. Recherche de QTLs par analyses de
liaison univariée et bivariée

Une premiére approche, pour mettre en évidencket’dfun locus sur la variation d’'un
trait, est de le localiser sur le génome en utiliganformation apportée par le marqueur
sur la liaison. Comme nous l'avons déja noté, lesmetres génétiques et le mode de
transmission des traits complexes ne sont géenéealempas bien connus. Pour ces
caractéres, les méthodes de liaison, les plus ppges, sont celles qui ne requiérent pas
la spécification du modéle génétique (approche dahfree »).

La densité minérale osseuse a différents sitedettjqaes est fortement corrélée. Comme
nous l'avons vu au chapitre 1.4, une part de cmitedlation pourrait étre expliquée par
des facteurs génétigues communs. Plusieurs auteursrapporté des corrélations
géneétiques relativement fortes (entre 0.6 et lhh8edes mesures de la densité osseuse a
différents sites (Livshits, Deng et al. 2004; Yamthao et al. 2006) et récemment
plusieurs études ont utilisé des méthodes de hdweariées pour localiser des QTLs a
effets pléiotropiques sur différents traits asso@d’os (Tang, Xiao et al. 2007; Wang,
Liu et al. 2007; Liu, Liu et al. 2008; Pan, Xiao at 2008; Wang, Deng et al. 2008;
Zhang, Lei et al. 2009). En effet, 'analyse joinke traits corrélés peut, théoriguement,
s’avérer plus puissante que I'analyse univariéeldgue trait (Jiang and Zeng 1995; de
Andrade, Thiel et al. 1997; Allison, Thiel et a@9B; Mangin, Thoquet et al. 1998; Amos,
de Andrade et al. 2001).

Dans le cas d’échantillons de grandes familles dgkgies), I'analyse de liaison

« model-free » peut se faire par la méthode degposantes de la variance (VC). Cette
méthode a été généralisée a I'analyse multivaégaits corrélés (Hopper and Mathews
1982; Amos 1994). Cependant, la distribution aswytigpie du test de liaison multivarié
est complexe, principalement a cause de la norpar#ance des parametres de liaison et
des contraintes imposées sur ces parametres. éifédy distributions théoriques ont été
proposées (Almasy, Dyer et al. 1997; Amos, de Adelret al. 2001; Wang 2003). Une
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solution est d’estimer les niveaux de significasi@mpiriquement, mais les temps de
calculs sont prohibitifs : I'estimation empiriquequiert de générer et d’analyser un tres
grand nombre (plusieurs centaines de milliers) éalicats et les temps de calculs
augmentent exponentiellement avec la taille deslliiss et/ou le nombre de marqueurs
simultanément étudiés. D’autres alternatives oré ptoposées. Certains auteurs
proposent de contraindre le paramétre de corrélag@nétigue du QTL aux bornes de
I'espace des valeurs possibles, & 1) (Almasy, Dyer et al. 1997; de Andrade, Thiel e

al. 1997; Amos, de Andrade et al. 2001). On seeptlnc dans le cas de pléiotropie pure,
a savoir le QTL contribue a la variation de chades traits (chapitre 1.4). La encore,
comme nous le détaillons plus loin dans ce chapittgférentes distributions
asymptotiques ont été proposées. D’'autres apprasmrdsbasées sur des techniques de
réduction des données. Le principe général estédérgr un ensemble de phénotypes
indépendants (combinaisons des traits corrélésy pesguels on peut conduire des
analyses univariées, puis de construire un tedvafjlde liaison bivarié basé sur la
combinaison additive des analyses univariées (Meangioquet et al. 1998). Cependant,
certaines études de liaison, utilisant ces teclesique réduction des données, basent
linférence d’'un QTL a effets pléiotropiques a jamlu meilleur des niveaux de
signification associés a chacun des axes de \aridfar ailleurs, souvent elles ignorent
aussi le probleme des tests multiples qui en E$klrasik, Cupples et al. 2004; Tan, Liu
et al. 2008).

Ici, nous nous sommes intéressés a ces différeapppsoches de liaison bivariées,
principalement celles basées sur la décompositootadrariance (VC). Nous les avons
appliguées a notre criblage du génome pour laoclage la DMO a LS et FN dans les
données familiales NEMO. Dans un premier temps,;snmésentons les résultats du
criblage du génome pour la recherche de QTLs daseffite-spécifiques (analyse de
liaison univariée). Nous présentons ensuite lesiltais obtenus par différents tests
bivariés lors de notre recherche de QTLs a efféésotpopiques (paragraphe 2.1).
Plusieurs auteurs ont proposé et évalué différatittabutions asymptotiques des tests
bivariés basés sur la méthode VC mais les résukatent contradictoires. Nous avons
donc estimé la distribution empirique des testafd®s dans nos données, puis évalué et
comparé I'adéquation des différentes distributiassgmptotiques proposées a ce jour dans
la littérature (paragraphe 2.2).
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2.1.Criblage du génome de la DMO
2.1.1. Matériel et méthodes

2.1.1.1. Les données NEMO

Mesures phénotypiques :La Densité Minérale Osseuse (gftmaux deux sites
squelettiques LS et FN, a été mesurée par la tggardouramment utilisée DEXA (Dual
Energy Xray Absorptiometry) par la compagnie HotogHologic QDR 200 device ;
Software version 7.20, Hologic Inc., Bedford, MASH) pour la Belgique et Lunar pour
la France (Lunar Corp., Madison, WI). Les machisest calibrées quotidiennement et
les coefficients de variation entre plusieurs mesuataient inférieurs a 1% pour chacun
des centres. Les individus d’'une méme famille odingesurés sur le méme appareil.

Au rachis lombaire, le phénotype quantitatif uélisst la combinaison de la mesure de la
densité osseuse entre les vertebres L2 et L4 pocorhpagnie Lunar et entre L1 et L4
pour la compagnie Hologic.

Les mesures phénotypiques d®O (g/cnf) provenant des deux appareils de mesures
ont été ajustées au moyen d’'une régression linéaine laquelle la covariabéppareil
est binaire. Les mesures de la DMO également idiesesont les mesures diiscore

Les Proposants :Pour étre inclus dans la base comme proposandjidu devait étre
un homme ayant une valeur de Z-sce+2 au rachis lombaire (LS pour Lumbar Spine)
ou au col du fémur (FN pour Femoral Neck) (ostéoperidiopathique sévere) et ages
entre 19 et 67 ans. Les proposants sont donc dgsgsantile a 2.5% de la DMO dans la
population générale. lls ont été identifiés a laesd’'une fracture € 49%) ou a cause
d’'une faible densité osseuse lors d’'un examen déne Les proposants avec une
histoire de causes secondaires d’ostéoporose®epkélus des analyses.

Les Apparentés :Les informations familiales ont était collectéesiptmus les apparentés
du premier degré (parents, enfants, germains), pEsirconjoints, ainsi que pour les
apparentés du deuxieme degré et plus. Les appsud@ydé entre 19 et 85 aarceptant de
participer a I'étude ont subit le méme examen gliei que les proposants. Ces individus
étaient pris en compte dans la base a conditiained&h bonne santé, de ne jamais avoir
suivie de traitement médicamenteux pouvant interfévec le métabolisme osseux.

Les données épidémiologiques pour le sexe, I'&eplds et la taille ont été recueillies
au moment de I'examen clinique. Le consentemertbds les individus a été obtenu et
validé par le comité d’éthique des deux hopitawspeetifs (L’hopital de Gent et I'hopital
Lariboisiere).
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Caractéristiques des Données familiales

Au totale la cohorte NEMO inclue 103 familles, av@e moins deux germains pour

lesquels de ’ADN était disponible, d’origine casmmne recrutées en Belgique (n=72) et
en France (n=31) entre 1995 et 2005. Le tableaécétdes principales caractéristiques

des familles NEMO selon leurs tailles et le nomtieegénérations. La taille des familles

varie entre 4 et 64 individus par famille avec taike moyenne de 8.

Tableau 6: Caractéristiques des familles NEMO

Familles Taille des familles (S) Nombre de génération (G)
Moyenne | S=4 | S=5| S=6 Moyenne| G=2 | G=3
(min-max) (min-max)
103 8 (4 - 64) 27 19 19 25(2-4 54 45

Parmi les 103 proposants, 84 individus ont un Zesse2 au rachis lombaire, 5 au col du
fémur et 14 aux deux sites squelettiques exclusivnie tableau 7 décrit les principales
caractéristiques des données NEMO dans I'échamtitital et par catégorie de sujets :
proposants et apparentés hommes/ femmes.

Le tableau 8 donne les niveaux de corrélationsedes traits LS et FN et les covariables.
Les données phénotypiques étaient disponiblesfffuindividus dont 103 proposants et
718 apparentés. Les proposants sont en moyenné@gesst47ans) que leurs apparentés
avec un IMC similaire aux groupes des apparent@sntes et femmes=(24 kg/cn?).
Comme attendu, la valeur moyenne de DMO a LS etch&k les proposants est plus
faible que chez leurs apparentés. L'écart de la Di¥I€r les proposants a la moyenne de
I'échantillon total est plus fort pour LS (0.92 98) que pour FN (0.77 vs 0.70). Ceci
reflete notre schéma de sélection des individusefat, la majorité des proposants sont
sélectionnés pour leur valeur phénotypique aulsfelLa DMO est similaire entre le
groupe des apparentés hommes et femmes. Les tionglde la DMO avec la covariable
IMC sont relativement faibles ou proche de 0. Le®awux de corrélation de LS et FN
sont les plus forts et les plus faibles dans leigeodes apparentés femmes (0.78) et chez
les proposants (0.50) respectivement. La figure @ntre les histogrammes de la
distribution de la DMO pour LS et FN dans les d#féts groupes.
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Tableau 7: Distribution (Moyenne (écart-type) [min; maxjg th DMO et des
covariables age et IMC par groupe d’apparentés

Total Proposants Hommes Femmes
N 821 103 332 386
Sujets avec covariables et DMQ- 589 103 215 271
LS ou FN
Age (année) 43.1+15.7| 46.9+11.7| 40.4+159| 43.8+16.5
[min;max] [19;82] [19;67] [19;80] [19;82]
IMC (kg/cnT) 245+41 | 241+34 | 246+£3.7 | 246+4.7
[min;max]| [14.8;45.2]| [14.8;34.5]| [16.8;37.0]| [16.4; 45.2]
DMO (g/cnf)
LS| 0.92+0.15| 0.78+0.09| 0.95+0.14| 0.95+0.16
[min;max]| [0.51;1.60]| [0.51;1.04]| [0.64;1.53]| [0.59;1.60]
FN| 0.77+0.14| 0.70+0.11| 0.82+0.14| 0.74+0.13
[min;max]| [0.41;1.61] | [0.41;1.01]| [0.50;1.61]| [0.45;1.21]
Tableau 8: Corrélations de la DMO et des covariables.
Total Proposants Hommesg Femmes
LS, FN 0.72 0.50 0.68 0.78
LS, IMC 0.06 0.06 0.00 0.07
FN, IMC 0.06 0.25 -0.04 0.06

Figure 6 : Histogrammes des distributions de la DMO auessitS et FN (hachuré) dans
les groupes des proposants et des apparentés hahfassmes.
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Facteurs de risque associés a la DMO

Préalablement aux analyses de liaison, les donpkémotypiques de DMO ont été
ajustées pour les facteurs de risque trouvés gigtifement associés (p<0.05) a la
variation de la DMO. Ces facteurs de risque indué&ge, le sexe et 'IlMC (Indice de

Masse Corporelle ; Poid/taille?). Nous avons égalenpris en compte le facteur age

afin de tenir compte de possibles relations nogglires entre la DMO et I'age

Pour supprimer les effets de ces covariables epéssibles interactions entre elles,
chaque phénotype de la DMO (LS et FN) a été apmsthoyen d’'une régression linéaire
multiple dans chacun des trois groupes séparémmypsants et apparentés hommes et
femmes OMO =g, + 5, xage+ B,x agé+ B,x IMC). La part expliquée par ces
covariables sur LS et FN ainsi que les coefficialgsrégression associés sont résumes
dans le tableau 9 pour chacun des groupes.

Tableau 9: Coefficients de régression, part expliqué® @ signification statistique des
effets des covariables sur la DMO pour les troiges d’individus proposants, hommes

et femmes.
DMO | constante| age | age | IMC | R? | P (Ftest)
Proposants
LS 0.72 0.05 -0.03 0.02 0.19 210
FN 0.70 -0.14 0.02 0.06 0.29 480
Hommes
LS 0.90 -0.03 - 0.02 0.03 0.015
FN 0.82 -0.14 0.02 0.04 0.22 7¥0
Femmes
LS 0.90 0.01 -0.02 0.03 0.2¢ 3710
FN 0.77 -0.03 -0.01 0.03 0.35 <10

Les parts expliquées fRpar les facteurs de risque sont relativement iaptes £20%),
sauf dans le groupe des apparentés hommes pdugtefype LS.

Par la suite, les trois catégories ont été regresippuis la DMO a été ajustée pour le
facteur sexe conditionnellement au statut des mamus (hommes). Sur 588 individus, la
valeur de DMO-FN chez un individu montrait une walaberrante (valeur phénotypique
au dessus de trois écarts-types). La valeur phpigpiy a FN a donc été mise comme
manquante.
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Les distributions des résidus de la DMO pour chades sites sont présentées dans le
tableau 10. Apres ajustement pour les facteursistpie, la DMO a LS et FN est
significativement plus petite (p<1f) dans le groupe des proposants que chez les
apparentés. La corrélation entre LS et FN- DMOdes0.63 et 0.66 chez les apparentés
hommes et femmes respectivement et égale quasanembuble de celle observée chez
les proposants (0.35). Ces différences dans lesagins sont expliquées par la sélection
sur la valeur basse de DMO chez les proposants.

Tableau 10: Distribution (moyennezécart-type) des résidusadeMO au site LS et FN
chez les proposants et les apparentés et corréfatienotypique

Total Proposants Hommes Femmes
N (# Sujets phénotypés 821 103 332 386
(589/588) (103) (215/214) (271)
DMO (g/cnr)
LS| 0.86+0.14| 0.71+0.08| 0.89+0.13| 0.99+£0.13
[min-max] | [0.46-1.39] | [0.46-0.88] | [0.61-1.38] | [0.59-1.39]
FN| 0.86+0.11| 0.76 £0.09| 0.88+0.12| 0.88 +£0.10
[min-max] | [0.54-1.48] | [0.54-0.97] | [0.60-1.48] | [0.67-1.30]
Corr. (LS ; FN) 0.69 0.35 0.63 0.66

Afin d’obtenir une distribution normale des traigsiantitatif LS et FN, les données
phénotypiques ont été transformées dans la baselogarithme népérien. Les
significations statistiques obtenues par le tesshigpiro sont 0.09 pour les deux traits LS
(Skewness=-0.13 ; Kurtosis =0.54) et FN (Skewnds86-; Kurtosis =0.33).

Au total, notre échantillon contenait 589 individmgant des valeurs phénotypiques pour
LS et 587 pour FN (1 individu n’avait pas de valpténotypique pour FN et 1 montrait
une valeur aberrante pour ce méme phénotype).

Les analyses de liaison ont été conduites powdesirs de la DMO a LS et FN ajustées
pour les facteurs de risque associés.

Données moléculaires

Le génotypage des individus a été mené au Centierldhde génotypage (CNG, Evry).
Les 103 familles ont été génotypées pour un paeel4d marqueurs autosomiques de
type microsatellite. Le set de marqueurs MD10 (AgaplBiosystems, Foster City, CA,
USA) forme lI'ensemble des marqueurs utilisés paarctiblage du génome. Ces
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marqueurs ont une densité moyenne de distributien7d® cM et un taux de
d’hétérozygotie moyen de 75%.

Les incohérences sur les transmissions mendéliemnasir des taux de recombinaisons
peu probables entre des marqueurs proches onté&tétées par le logiciel Pedcheck
(O'Connell and Weeks 1998). Les fréquences alléfigles 441 marqueurs sont estimées
dans nos données familiales a l'aide du programibesse 2.0 (O'Connell and Weeks
1995). L'ordre des marqueurs et les distances maqueurs sont obtenus a partir de la
carte publique Marshfield (http:/research.marsttihic.org/genetics). Au final, 610
individus avaient de 'ADN dont 219 et 288 étaieles apparentés hommes et femmes
respectivement.

2.1.1.2. Méthodes d’analyse de liaison de traits quantitats

Les modeles de liaison de type « non-paramétriqune mécessitent pas de spécifier la
correspondance phénotype — génotype. On conctutigison lorsque la ressemblance au
trait entre apparentés et la ressemblance au marededié sont corrélées. Pour des
généalogies de taille plus complexe, une des méthied plus largement utilisée est celle
des composantes de la variance (Hopper and Math88%, Amos 1994). Ces modeles
VC (pour Variance Components) offrent 'avantagepdevoir analyser les généalogies
sans les casser en paires d'apparentés. Elle peaauossi de modéliser I'effet des
covariables. Cette approche est en général plissgnte que celle basée sur la méthode
de Haseman-Elston (Sham and Purcell 2001). Notskage du génome pour la liaison de
DMO a été conduit sous le modéle VC.

Modeéle VC univarié

Soit y; la valeur du trait dufindividu de la {"*famille. Soitg, son génotype au QTL

affectant le trait (composante génétique G, égndtid). Au QTL, la relation phénotype-
génotype déepend des parametres genétiques commeigsines génotypiques; , la

variance résiduelle?®, et les effetsB de covariablesX . Le modéle suppose :
Yi =H+ g tG + X B+
ou u estla moyenne du trait et C est la composantgpolque.

Les termesg; , c; ete; ne sont pas observablds(y;) = u+ X; [ et
Yi ~ N(,U"' X,&Qi)-
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Les termes non observables sont supposés nonasoriiélsont modélisés au travers de la
matrice (Q,) de variance-covariance de. Soit M un marqueur génétique lié au QTL et

m, , les génotypes au marqueur observés cheZ™fdrjdividu de la ™ famille. Le

modéle VC modélise la structure de covariance deanéks de la famille i
conditionnellement au statut IBD observé au margeetre les individus et a leur degré
d’'apparentement. La covariance est décomposéeosnctsmposantes : le QTL, qui est
génetiquement lié a M, C, la composante polygénajue la composante résiduelle.

oi+0l+0% sij=|
(I ..
| oixN +0ix 20, sijz |

ou M est la matrice des proportions IBD au marqueureeaparentés de I&"f famille ;
o> est la variance des effets additifs du QTI; est la matrice des coefficients

d’apparentement entre paires d’'individus de la lami(Kinship coefficient). Les valeurs
de ®, sont données dans tableau 2. Par exer@le=1/ 2 entre un parent et un enfant

ou entre des germains ; la composante résiduetl@rse loi normaleN (O,Uzl) ou | est

la matrice identité.

La densité de la loi dg s’écrit :

F(y)=(2m) 2x|Q |2 exn{—% Y7 S )j

ol n est la taille de la*™famille. La fonction de vraisemblance pour un emisie de k
familles supposées indépendantes est de la forme :

L@1y)=[] 1o l)=[] @00, Fx exp-3 =R 4-s)

olla= (,u, 02,02 ,02) est 'ensemble des parameétres du modéle VC.

Les principales hypotheses qui peuvent étre testigs

— L'absence d'effets polygénique et d’effets du QThofléle sporadique)a? =0,
02=0. Les valeurs observées du trait pour les indiwide la famillei , i =1,...k
sont modélisées par une régression linéaire stdmt#ala forme :

i =+ X+ e
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La matrice de variance/covariance phénotypiqueseades individus apparentgs
et| de lafamillei est de la forme:

2 ..:|
Q, = U SIJ .
0 sij#l

— Présence d’effets polygéniques et pas de liaisdre da trait et le marqueur
(modéle polygénique) :gi+# 0, 0°a=0. La comparaison des vraisemblances de

ces deux modeéles emboités (sporadique et polygéniunne une idée de la part
de variance phénotypique expliquée par les effetgggnique (I'héritabilité). Le
modéle polygénique est I'hnypothése nulle de noisdia trait-marqueur. Lorsque
le QTL et le marqueur M, ne sont pas lié&=1/2) la proportion IBD est celle
attendue a priori entre 2 individus sachant lean ld’apparentement et donc,
n=ao.

— Liaison trait-marqueur (modéle de liaisony? # 0, o>+ 0. Si le QTL et M sont

génetiqguement liéH€0.5) on s’attend a ce que des apparentés qussemblent
pour le phénotype se ressemblent aussi au margquqrartageant des alleles IBD.
Donc, I # &.

Le test de liaisonentre le marqueur et le trait repose sur la commpiesadditive des effets
du QTL. Sous I'hypothése nullegkl g2 =0. On considere I'hypothése alternative

suivante : H o5>0. On utilise un test du rapport des vraisemblan@smme le
parameétre de variance est contraint pour des \sajmsitives, le test suit sous I'hypothese

nulle de non liaison un mélange gé a 0 et 1 degré de Iiberté%:)(é +—;)(12 (Self and

Liang 1987). On utilise en général, la statistique.OD score qui est équivalente au test
du log du rapport des vraisemblances, a une caespaas : il faut diviser le logarithme
du rapport de vraisemblance par 2xlog(%04.6 pour obtenir le LOD score.

Un exemple du modele VC pour une famille a 2 esfast donné en annexe (p. 159).

Analyse bivariée
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Modele de décomposition de la variance (VC)

Le modele bivarié est une extension du modéle Vidh arait dans le cas de données
repéteesy, et y, (de Andrade, Thiel et al. 1997; Amos, de Andratl@le 2001; de

Andrade, Gueguen et al. 2002).

En notanto? et g7 les variances des traitg et y, respectivement at,, la covariance

entre les traits. La matrice de variance/covariapleénotypique pour la famille i se
décompose comme dans le cas univarié en une conmpadas effets additifs du QTL,
une composante polygénigue et une composante edlsidu

2 2 2
g g g, g, g 0.
Q= | & “S#on+| % %020, +[ ' fjm Id,
aA,lZ UA,Z aC,lZ JC 2 012 02

Ou O est le produit de Kronecker

Chaque composante comprend les parametres de cesiah de covariance entre traits,
c'est-a-dire (Jiyl,Uiyz,UA'lz) ; (0’2’1,0(2:’2,00’12) ; (0’12,022,012).

Le test de liaisonbivarié repose sur les parametres de variances etodariance des
effets additifs(a,il,Uf\yz,aAﬂ) du QTL pour les traity, et y,. Les hypothéses sont :

vl = 42 = —
{HO 'UA,l _UA,Z_ JA,12_ O

. 2 2
H,:0,,>00uo;,>00ucg,,,>0

Sous I'hypothése alternative, au moins un des pglypasy, ou y, est lié au marqueur,
c'est-a-dire qu’au moins une des variances detseftilitifs sur les traits est non nulle.

Comme dans le cas univari€, le test de la liaisamétique pour la variation dg et/ou

y, se fait par la méthode du rapport des vraisembket suit sous I'hypothése nulle un
mélange pondéré g€ . Pour des raisons pratiques de maximisation desrgdres, le
modele VC est le plus souvent modélisé en termeadances et de corrélationsay;,

Ths €105) 5 (025, 0c, €t pe) s (o7, o etp).

Les parameétres de liaison ne sont pas indépendaimsi, si o;> 0 alors 0’,2\’1> 0 et
0:,> 0. Si 0z,= 0 (ou 0%,= 0) alors p; n'est plus un paramétre du modele. La

réduction de la dimension de I'espace des paraméwes I'hypothése nulle rend la
distribution asymptotique du rapport de vraisembdarcomplexe. Comme nous le
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détaillons plus loin (paragraphe 2.1.2), differendéstributions ont été proposées mais, a
ce jour la distribution exacte n’est pas connue.

Des alternatives ont été proposées comme par egasalde de Amos (Amos, de Andrade
et al. 2001) ou l'approche de Mangin (Mangin, Thetget al. 1998) basée sur une
combinaison linéaire des traits d’'intéréts.

La premiére approche (Amos, de Andrade et al. 2Q@fbpose de contraindre la
corrélation génétique des effets additifs aux b@lduel’espacépe = tl). La covariance

génétique entre les traitg et y, n'est plus un parameétre a estimer,(, = +,/0% 0% ,.)
Les hypothéses du test sont :

[
H,:0,,=0,,=0
H,:04,>0eto;,>0

Sous I'hypothese nulle de non liaison entre le @flles traitsy, et y,, les effets du

QTL sur les traits sont nuls tandis que sous I'tlgpse de liaison génétique, le QTL
exerce des effets pléiotropiques sur les trgjtst y,. Le test de la liaison génétique entre

les traits et le QTL est effectué par la méthodeagyport des vraisemblances. Cependant,
la encore, la distribution asymptotique du test ld#son est complexe et deux
distributions théoriques ont été proposées (papagra.1.2).

Approche ACP

La deuxieme alternative (Mangin, Thoquet et al.8)98opose de créer une combinaison
linéaire des traits d'intéréis et y,. Plus spécifiquement, les traits combinés calcpéés

I'ACP (notés PC, et PC,) sont des combinaisons linéaires des traits diwegy, ety,.
PC, et PC, sont les axes de variation de I'ACP tel &€ maximise la part de variance
expliqguée par le modeéle. Les deux a¥¥®sS, et PC, sont des vecteurs orthogonaux. Les
statistiques du LOD score pour chacun des traitsbawes (OD,., et LOD,.,) sont
calculées par la méthode du rapport des vraisemdsan

La statistique du test de liaison a effets plémitjoes est égale a la somme des
statistiques univariéesS; PG LOD,, + LOD,., (Mangin, Thoquet et al. 1998).
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Sous I'hypothése nulle de non liaison, les effaldlitfs gene majeur sur les traits
combinésPC, et PC, sont nuls. Le test de liaison repose sur les Ingsats suivantes :

. 2 — 2 —
{HO ) JA,PCl - JA,PC2 =0

42 2
Hl ) JA,PCl > O ou UA,PCZ > 0

Les hypotheses sont testées par la méthode du rtagpe vraisemblances. Sous
I'hypothése nulle, le test suit un mélange pondérg?® a 0, 1 et 2 degrés de liberté :

1 1 1
S_PC~ XXt X

2.1.2. Problématique : distributions asympotiques des tés VC
bivariés

Dans le cas de deux traitg, et y,, les trois parametres de liaison ne sont pas
indépendants ; la covariance des effets additifgé@he majeur n’est plus définie des que
I'une des deux variances sur les trajtsou y, est nulle ¢,,,=0 dés queo;, =0 ou

0:,=0).

Nous notonsNon-contraintle test de liaison bivarié des composantes dealéance
(Almasy, Dyer et al. 1997; de Andrade, Thiel etl®197; Amos, de Andrade et al. 2001).
La loi asymptotique du test de liaison bivarié@snplexe et pas encore connue a ce jour.
Trois distributions ont été proposées (Tableau dfl)évaluées par simulations. La
premiére distribution (de Andrade, Thiel et al. ZPSuppose un mélange gfea k=1, 2

ou 3 degrés de liberté avec pour poids respectife:6t ¥4 Celle proposée par Almasy
(Almasy, Dyer et al. 1997) suppose des poids idause loi binomiale de parametres 2 et

Y2, B(2,12) pour k=0, 1 et 2 degrés de liberté. La troisiédugs, de Andrade et al.

2001) suppose k=0, 1 et 3 degrés de liberté. Cetilditions reposent sur le
raisonnement suivant. L’espace des parametresageni se divisent en 4 quadrants : le
premier quadrant est celui ol les 2 variances stoistement positive ; 1e°2°est celui ou

seule une varianceﬂ(iyl) est strictement positive ; 1€ quadrant est son miroir, c'est-a-
dire celui ot I'autre varianceo(; ,) est strictement positive ; I€"F quadrant est celui ou

les 2 variances sont nulles. La probabilité de burd’autre de ces quadrants a souvent été
considérée comme équiprobable, c'est-a-dire Yaucexplique les poids obtenus a partir

de binomialeB(2,%/ 2).
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Nous notongLontraintle test de liaison pour la recherche de QTL a®f2iotropiques
sous la contraintgp, = +1 (Mangin, Thoquet et al. 1998; Amos, de Andradale2001;
Wang 2003). La encore, deux distributions du testialson ont été proposées (Tableau
11). L'une d’elle suppose que la probabilité guedeux parametres de varian<z2§l et

0,2*2 soient égales a 0 est nulle. Celle proposée paroé) de Andrade et al. 2001)

suppose que dans Y4 de I'espace des paramétregues/ariances sont nulles résultant
en une distribution dégénérée gé a 0 degré de liberté.

Plusieurs de ces distributions ont été évaluéesrigmement par les auteurs qui les ont
proposées. La plupart de ces études ne démont@ntlgp bonne adéquation des
distributions proposées a la distribution empirigiuetest bivarié, qu’'il s’agisse du test
Non contraintou Contraint Les distributions C et D sont celles supposéesdpéaut
dans le logiciel SOLAR (Almasy and Blangero 1998).

Nous notonsS_PC le test de liaison bivarié basé sur une ACP péppar Mangin
(Mangin, Thoquet et al. 1998).

Tableau 11: Distributions asymptotiques proposées pourdststde liaison bivariés
basés sur la décomposition de la variance

Distributions

Test Référence .
asymptotiques

2

(de Andrade, Thiel et al. 1997) (A % X +_; X +711 X

2

. 1 1 1
Non-contraint (Almasy, Dyer et al. 1997) (B) Z)(j + E)(f e

2

(Amos, de Andrade et al. 2001) (Q) %)(5 +—;)(f +711)(3

2

(Amos, de Andrade et al. 2001) (D) %)(5 +%)(12 +:11)(2

Contraint 1 1
Com. Pers.; (Wang 2003) (E) EXlZ +§)(22

2

S_PC | (Mangin, Thoquet et al. 1998) % X2 +_; X +711 X
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2.1.3. Analyses de liaison des données NEMO

Lorsque les données au marqueur sont incompletasmanque d’informativité du
marqueur et/ou parce que les individus ne sonttpas génotypés, l'estimation du
nombre d’alleles IBD au marqueur est ambigué. &dilil'information apportée par
plusieurs marqueurs simultanément permet de mipégifeer les coefficients IBD mais
ceci requiert beaucoup de temps de calcul. lls s@te parfois impossibles a calculer
dans de tres grandes familles. Les algorithmes smunient limités pour des familles de
grande taille (Lander and Green 1987) et/ou lo@mg@ugmente le nombre de marqueurs
conjointement analysés (Elston and Stewart 197d)r Reduire les temps de calcul tout
en considérant des familles de taille complexeiages algorithmes comme celui utilisé
dans SOLAR (Almasy and Blangero 1998) utilise alplst6t des approximations des
IBD au QTL. Pour calculer la matrice des IBD dass familles NEMO, nous avons opté
pour des algorithmes de calcul exact. La taille fdeslles étant relativement grande (de
4 & 64 individus par famille ; 8 en moyenne), nausns utilisé le logiciel LOKI (Heath
1997) pour calculer la matrice des IBD.

Les analyses de liaison multipoints pour la vasiatie la DMO a LS et FN ont été faites
sur I'ensemble des 22 autosomes par la méthodeareposantes de la variance (VC)
implémentée dans le logiciel SOLAR (Almasy and Bl 1998). Les traits LS et FN
ajustés pour les covariables significatives oné@lysés séparément puis conjointement.

Pour tous les tests de liaison, nous rapportonstéstiques du LOD score. Les niveaux
de signification univariés son calculés pour detanges dey” a 0 et 1 degré de liberté.

Pour la recherche de QTL a effets pléiotropiquasjsnprésentons les résultats des
analyses de liaisons bivariées basées sur les fyipé&sooriginaux c'est-a-dire LS et FN
(Non-contraint et Contrainf) et les résultats utilisant une analyse en comyesa
principale des traits originaus(PQ. Pour chacune des approches (notée approche VC
et approche ACP) nous montrons les meilleurs ra@suitentifiées par les tests bivariés
ou univariés.

Pour les niveaux de signification statistique dst ddon-contraintet du testContraint
nous avons utilisé les mélanges de distributioitiség par défaut dans SOLAR (Almasy
and Blangero 1998), c'est-a-dire les distributiGret D du tableau 11.

Les seuils du tedflon-contraintsont calculés a partir d'un mélange gé a 0, 1 et 3

degrés de Iiberté%)(g +%)(f +—i}(§j. Les seuils du te€ontraintsont calculés a partir

d’'un mélange degy” a0, 1 et 2 degrés de Iibe([%)(j +—;)(12 +—i)(22j.

77



Chapitre 2 : Recherche de QTLs par analyses dmtiainivariée et bivariée

Nous comparons les résultats bivariés et univapigsr la concordance des régions
identifiées par 'une ou l'autre de ces méthode®Lscore>1.5). Pour les analyses
univariés, nous prenons le meilleur niveau de 8gation de LS ou FN (LS/FN) et de

PC1 ou PC2 (PC1/PC2) calculés pour des seuils astigyes dey® a 0 et 1 degré de
liberté sans tenir compte du nombre de test.

2.1.4. Résultats

Recherche de QTL a effets site-spécifique

Dans nos données, I'estimation de I'héritabilité ldeDMO a LS et FN est fortement
significative (p-value<1®®) : h?=0.63+0.06 pour la DMO-LS €t?=0.59+0.07 pour FN.

Les résultats des analyses de liaison univariéeslpdMO de LS et FN sur 'ensemble
des 22 autosomes sont présentés dans la figures/régions positivement liées a la
DMO-LS ou FN identifiées par un LOD score multipiogupérieur a 1.5 sont données
dans le tableau 12.

Figure 7 : LOD score pour I'analyse de liaison de la DMO @&edt FN sur les 22
autosomeshManhattan Plot

+ LSBMD
4 FN-BMD

LOD-score

Chromosome
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Tableau 12: Régions chromosomiques identifiées par un LO®@escl.5 pour la DMO

aLSouFN
Chr. Locus Marqueur | Pos.* (cM) | LOD | p-value’
LS-DMO
1 1942-43 | D1S2800 250 1.79  2.0%1(
11 11q12-13| D11S4191 58 2.68 2.5%10
12 12g23-24| D12S78 124 1.69  2.6%1(
17 17921-23| D17S787 83 3.68  1.9%1(
21 21922 D21S267 44-45 2.06  1.0%10
22 22q11 D22S315 17-19 2.74  1.9%1(
FN-DMO
13 13g12-14| D13S21§ 24-27 242  4.2%10

* . Position en cM selon la carte Marshield.
+ : Signification statistique asymptotique calcu$éon un mélange géa 0 et 1
ddl.

Sept régions sont identifiées sur les chromosoméq4,112, 17, 21, 22 pour DMO-LS et
sur le chromosome 13 pour la DMO a FN. Toutes éggons de liaison détectées sont
spécifiqgues a chacun des sites LS ou FN. Ceci@stocdant avec des résultats de la
littérature (Devoto, Shimoya et al. 1998; Kollecoas et al. 2000).(Karasik, Myers et al.
2002; Wilson, Reed et al. 2003; Ralston, Galwewnlef005). Basé sur la méthode de
Lander et Kruglyak (Lander and Kruglyak), une régiest significative au niveau du
génome (« genome-wide significant ») (17g21-23 DE®.68, p-val=1.94x19) et trois
autres sont suggestives (11q12-13 ; 22q11 et 13413-vak4.3x10%.

La région sur le 17921-23 a également été ideatifidur d’autres phénotypes liés a I'os,
la taille des os du poignet et la largeur de la t&t fémur (Koller, Liu et al. 2001; Deng,
Shen et al. 2003) avec un LOD score multipoint @4 &t 3.6 respectivement. La région
contient deux genes potentiellement candidats [gouariation de la DMO : le COL1A1
(Collagene de type 1) et SOST (Sclerosteros/Malddieszan Buchem). Comme nous
'avons vu, le COL1ALl est un des genes candidatplies étudiés (paragraphe 1.5). Il a
éteé significativement associé avec une augmentationrisque de fracture lié a
I'ostéoporose mais son réle dans la variation deNED reste peu clair (Grant, Reid et al.
1996; Van Pottelbergh, Goemaere et al. 2001; MahRalston 2003; Xu, Dong et al.
2010). Peu d'études ont évalué I'impact du géne BSO$ la variation de la DMO et
certains des résultats sont contradictoires (Batsmigoernzler et al. 2002; Uitterlinden,
Arp et al. 2004; Sims, Shephard et al. 2008).
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Nous avons localisé deux pics de liaisons suggesiif niveau du génome pour la
variation de la DMO au site LS sur le chromosomg12212 (LOD=2.74) et 11q12-13
(LOD=2.63). Le QTL en 22q11 n’a pour l'instant jamété retrouve par d’autres études
et ne concorde pas avec des régions de genesiplstgraur la variation de la densité
osseuse. La région génomique du 11912-13 contlasieprs génes candidats potentiels
pour la variation de la densité osseuse comme TCIRGcell immune regulator 1) et
LRP5 (Low-density lipoprotein 5). De nombreuses détl ont montré que des
polymorphismes de LRP5 étaient associés a la i@ride la densité osseuse a LS et FN
(Grundberg, Lau et al. 2008; Richards, Rivadeneiral. 2008; van Meurs, Trikalinos et
al. 2008).

Le troisieme QTL suggestif pour la liaison est obtesur le chromosome 13ql12-14
(LOD=2.42) pour la variation au site FN. Des étupescédentes ont également identifié
des pics de liaison dans la région du 1314 pditgrdnts phénotypes liés a la densité
osseuse (Niu, Chen et al. 1999; Kammerer, Schneidal. 2003; Hsu, Xu et al. 2007).
Les génes candidats potentiels dans cette régmnesgéne TNFSF11 (Tumor Necrosis
Factor Lignad superfamily, member 11) qui influetiegpression du géne RANKL. Ces
deux genes sont impliqués dans la régulation deaftice osseuse. Quelques études ont
évalué l'association avec des polymorphismes de IRANour la variation de LS et FN
(Hsu, Niu et al. 2006; Xiong, Shen et al. 2006; ®&nAlbagha et al. 2008; Mencej-
Bedrac, Prezelj et al. 2009).

Tous les autres pics de liaisons identifiés parL@D score supérieur a 1.5 étaient
consistants avec des études précédentes. Le piclaladgion 2122 (LOD=2.06) était
par exemple retrouvé pour la DMO aux lombairese@en, McBride et al. 2006) dans un
échantillon d’hommes (LOD=3.36). Les genes candigaissibles dans cette région sont
COL6AL et COL6A2 (Collagen VI, alpha-1 and alphad23 région sur le chromosome
1942-43 (LOD=1.79) coincide avec un pic de liaigentifié dans un échantillon de 715
familles d'origine européenne (Ralston, Galwey kt2805). De méme, le signal de
liaison sur le chromosome 12g23-24 (LOD=1.69) ddimcavec une région identifiée
pour la variation de FN dans un échantillon de 4bnifles multiplex d’origine
caucasienne sélectionnées a travers des propasaé@tporotiques (Devoto, Spotila et al.
2005).

Recherche de QTLs a effets pléiotropiques

La corrélation phénotypiqueof, ) observée entre LS et FN est egale a 0.65. L&ledion
polygénique fo.) et la corrélation résiduellepf) sont estimées a 0.Z0.05 et

0.45+ 0.08, respectivement. Toutes ces corrélations positives et la corrélation
polygénique est plus importante que la corrélatiésiduelle. D’aprés la formule de
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décomposition de la corrélatign, (équation (1.7)), sous le modele polygénique {&es

dire sans la composante géene majeur), I'effet goligue commun a LS et FN explique
73% de la corrélation phénotypique totale. Cecigsog l'existence de facteurs
génétiques familiaux communs. Parmi les 821 imldisides familles NEMO, 587 avaient
des valeurs phénotypiques aux deux traits LS ettFdwt été utilisés pour les analyses.

Approches VC

Les résultats des analyses de liaison des tesésidgWon-contraintet Contraint sont
reportés dans le tableau 13. Au total neuf régsmmd identifiées par un LOD scord.5

par le test de liaisoNon contraintet huit par le test de liaison sous la contraffitgl2-

43, 5031-33, 11912-13, 12923-24, 13q12-14, 1792122822 et 22q11). On observe une
tres bonne concordance des régions identifieesggadeux tests. Une seule région sur le
5p15 n'est pas détectée par le téshtraint (LOD=1.38). Pour les deux tests, le meilleur
LOD score est trouvé dans la région du 17921-28 aad_OD score de 4.01.

Tableau 13: Statistiques du LOD score pour les régions iflées par un LOD score
multipoint>1.5 par le test de liaisd¥ion-contraintet Contraintpour des seuils
asymptotiques

Locus Marqueur | Pos.* (cM) Non-contraint Contraint
1q42-43 D1S2800 250 1.94 1.94
5p15 D5S1981 0 2.38 (1.38)
5031-33 D5S410 163 1.71 1.61
11912-13 D11S4191 o8 2.77 2.77
12g23-24 D12S78 124 1.80 1.76
13g12-14 D13S218 24-27 2.83 2.71
17921-23 D17S78Y 83 4.01 4.01
21922 D21S267 44-45 2.17 2.17
22q11 D22S31% 17-19 2.62 2.62

* : Position en cM selon la carte Marshield.
Un LOD score <1.5 est entre parenthése.
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Approche ACP

Le trait composé PC1 est principalement pondérd BafPC1=0.80x LS+ 0.5% FN)

et expliqgue 85% de la covariation des traits DMO€dtFN. L'héritabilité de PC1 est plus
forte que celle de PC2. Elles sont estimées a#0606 (p-value<18°) et 0.3% 0.07 (p-
value<10') pour PC1 et PC2 respectivement.

Les régions chromosomiques identifiées par un LO@esmultipoints> 1.5 pour le test
S _PCbasé sur la somme des statistiques univariee€leePPC2 $_PQ sont reportés
dans le tableau 14. Nous montrons également |le#atssdes tests de liaisons univariés
de PC1 et PC2. Sept régions sont identifiées (541§12-13, 12923-24, 13ql2-14,
17921-23, 21922, 22q11) par le t&tPC Comme pour I'approche VC, le meilleur LOD
score est trouve sur le 17¢g21-23 (LOD=3.39).

Les résultats des analyses de liaisons univariédesuaxes de variation PC1 et PC2
calculés par I'ACP sont tres différents. Toutesréggons identifiées par PC1/PC2 ont des
effets sur PC1 seulement. Aucune région n'est ifiéatpour PC2 (LOD<1.5). Le
deuxieme axe PC2 explique seulement 25% de langitotale. Une région (5p15) n’est
pas détectée par I'analyse univariée de PC1. Aemémpour les autres régions, les LOD
scores univariés de PC1 sont similaires a ceu& dRC

Tableau 14: Statistique du LOD score pour les régions chramugues identifiées par
un LOD score multipointl.5 par le test de liaisdh PCet résultats de PC1 et PC2

Locus Marqueur | Pos.* (cM) | S _PC PC1 PC2

5p15 D551981 0 2.09 | (0.78)| (1.31)
11g12-13| D11S4191 58 2.00 | 2.00 | (0.01)
12q23-24| D12S78 124 1.77 | 1.73 | (0.04)
13912-14| D13S218| 24-27 233 | 202 | (0.47)
17921-23| D17S787 83 3.39 | 3.39 | (0.00)

2122 D21S267| 44-45 2.00 | 2.00 | (0.00)

22q11 D22s315| 17-19 211 | 2.03 | (0.14)

*: Position en cM selon la carte Marshield.
Un LOD score <1.5 est entre parenthése
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Comparaison des approches univariées et bivariées

Sept régions sont communes aux analyses univaidegariées de LS/FN. Les deux loci
sur le chromosome 5 n’étaient détectés que pam@tisodes bivariées. Pour toutes les
méthodes univariées et bivariées, le meilleur L@Dre est identifié dans la région du
17921-22. Quelque soit I'approche utilisée (VC oQR, les régions identifiées par les
tests de liaison bivariés sont relativement simekai Sur neuf régions identifiées, sept
régions sont communes aux deux approches (5pl5,2118, 12g23-24, 13g12-14,
17921-23, 21922 et 22g11). La région 5p15 est tEgquarS_PC(LOD=2.09) mais pas
par le testContraint (LOD<1.5). La tendance s’inverse sur le 5q31-3@D1.5 pour

S PCet LOD=1.61 pour le testontrainf). Pour ces deux régions du chromosome 5, les
approchegontraintet S PCsemblent complémentaires. La région du 1g42-48tpas
retrouvée par les méthodes utilisant une ACP s tl'intéréts (PC1/PC2 &t PQ.

2.2.Etude empirique des tests de liaison bivariés

Nous avons vu que la distribution asymptotique ekt te liaison bivarié basé sur la
méthode de décomposition de la variance de deuts taiantitatifs est relativement
complexe (paragraphe 2.1.2). Le méme problemegpersi la corrélation génétique est
contrainte aux bornes de I'espace des parameétess.distributions proposées ont été
évaluées par simulations mais les résultats resteritadictoires (Tableau 11).

Par exemple, deux études ont généré des donnéasoeiep similaires pour évaluer les
distributions asymptotiques des tests de liaislmm-contraintet Contraint (Amos, de
Andrade et al. 2001; Wang 2003). Les distributisnpposées par Amos pour chacun de
ces tests sont respectivement les mélanges C\Wwhbg a évalué les performances de ces
deux tests de liaisomNpn-contraintet Contrain en développant une statistique du score
asymptotiquement équivalente au rapport des vrdiksroes, mais basée sur une
décomposition orthogonale des effets génétiques. distributions supposées sont
respectivement les mélanges A et E.

Pour le testNon-contraint ces deux auteurs trouvent que les distributionpirgques
générées sont proches des distributions asympéstidifferentes qu’ils ont supposé I'un
et I'autre, alors que les données sont simulées sibs modeles génétiques similaires.
Amos évalue les distributions du test pour des desménérées sous le modétatraint

(la corrélation génétique vaut +1).

Concernant le tes€Contraint Amos ne trouve pas de convergence claire desungale
critigues empiriques aux valeurs asymptotiques gloes la taille de [I'échantillon
augmente.
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Pour cette raison, nous avons estimé les distobsitempiriques des tests de liaison
bivaries dans nos données NEMO par simulation. Nmaraparons les distributions

empiriques aux distributions asymptotiques propes#ns la littérature pour les trois
tests de liaison bivariédon-contrainf ContraintetS_PC

2.2.1.Matériel et méthodes

Modeéles simulés

Pour évaluer la distribution empiriqgue des testslidisons bivariés, nous gardons la
méme structure familiale que celle des familles NEMseulement les génotypes au
marqueur sont simulés, les phénotypes restent 8ré® réplicats. Nous choisissons 2
marqueurs microsatellites espacés de 8cM, le D1I787®17S944 de la région 17g21-
23. Le taux d’hétérozygotie est d’environ 75%. HaBf1 individus, 610 étaient
génotypés a ces deux marqueurs.

Nous obtenons une distribution de référence déistijaes de test comme suit :

— Les génotypes aux marqueurs pour un ensemble déefamie méme structure
que dans nos données NEMO sont simulés avec lergmnoge SIMULATE
(Terwilliger, Speer et al. 1993) sous I'hypothésdélende non liaison entre le trait
et le locus d’intérét. Ce programme assigne lesotyges des individus en
échantillonnant les alléles, supposés en éequilileeHardy-Weinberg, chez les
individus fondateurs des familles en fonction defriquence des alléles. Les
alleles au marqueur sont ensuite transmis aux tnfamec une probabilité
mendélienne égale a ¥z (Tableau 2).

— Les probabilités multipoints du nombre d’alleélestpgé par descendance (alléles
IBD) sont estimés tous les 1 cM par le programm&LR24.7 (Heath 1997).

— Les analyses de liaisons ont été effectuées avgmogramme SOLAR 4.0.6
(Almasy and Blangero 1998) a partir des proportiesismées d’alléles IBD aux
marqueurs et des données phénotypiques tel quigieserdans I'échantillon
NEMO.

Nous répétons 12 000 fois ces trois étapes pougrgetes distributions empiriques des
tests de liaison bivariedNon-contraint ContraintetS_PQ et univariés (LS, FN et PC1,
PC2). Pour évaluer la distribution du test de dimisous la contraintepd=+1, Non
contrain) nous calculons deux statistiques de liaison. Jaaes la contrainte ou la
corrélation génétiquep, est contrainte a +1 et une sous la contraintp®e -1. La

statistiqgue du testontraintest la plus grande des deux. Pour obtenir lasttaie du test
S PG nous calculons la somme des statistiques unasadé PC1 et PC2.
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Nous montrons également les distributions des tstBaisons univariés de LS et FN.
Toutes les distributions empiriques des tests desdh sont dérivées au marqueur
D17S787, le premier point de la carte.

Analyse des données simulées

Les seuils empiriques de ces distributions cornedeot aux quantiles a 90, 95 et 99%.
Les erreurs de type 1 sont obtenues par comparaisanles seuils tabulés aux seuils 10,

5, 1 et 0.5% pour des mélanges gle. Nous montrons les intervalles de confiance des
erreurs empiriques de type 1.

Pour comparer les résultats bivariés et univari@ss rmontrons seulement le meilleur
niveau de signification de LS ou de FN (noté LS/Fdt)de PC1 ou de PC2 (noté
PC1/PC2). Les niveaux de signification empirigueckdacune des analyses univariées de
LS, FN, PC1 et PC2 sont calculés comme la propontie réplicats pour lesquels la
statistiqgue du LOD score univarié excéde la vatdaservée dans nos données réelles. Les
niveaux de significations empiriques montrés c@oasient au meilleur résultat (plus
faible niveau de signification) entre LS ou FN &1Pou PC2. Nous montrons également
les niveaux de significations statistiques empgg|ajustés pour les tests multiples. Pour
cela, nous prenons la meilleure des deux statesigunivariées de LS ou FN (t1) et de
PC1 ou PC2 (t2) et nous calculons le nombre décedplpour lesquels la statistique du
LOD score de LS/FN (PC1/PC2) excéde t1 (t2).

Pour comparaison, nous montrons aussi les niveawwsgaification du tedilon-contraint
et du tesiContraint utilisées par défaut dans SOLAR (Almasy and Blandge®98). Les

niveaux de signification statistique calculés pdes mélanges asymptotiques gie a 0,
1 et 3 degrés de Iiber(é%)(g +—;)(12 +_j,)(§j pour le testNon-contraintet des mélanges

de x> a0, 1 et 2 degrés de liberté pour le @sntraint Nous choisissons ces mélanges

car ce sont ceux supposés par défaut dans SOLARdik&ibutions sont notées C et D
dans le tableau 11. Pour le t&tPC les seuils asymptotiques sont calculés pour des

mélanges dey® a0, 1 et 2 degrés de liberté (tableau 11).
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2.2.2.Résultats

Erreurs de type 1 des tests de liaison bivariés

Le tableau 15 montre les valeurs empiriques déistsjaes des tests de liaison bivariés et
les erreurs de type 1 a 10, 5, 1 et 0.5% duNestcontrainf du testContraint et du test
S_PC Similairement, dans la figure 8, nous montrorssdestributions asymptotique et
empirique de ces tests pour des niveaux de sigtidit inférieure a 10%.

Concernant le test bivarié sans aucune contraimdes paramétres de liaisoNdn-
contrainf), les quantiles empiriqgues a 90%, 95% et 99%,utddcdans nos données
générées empiriguement, sont respectivement 4.BY &t 8.34. Les mélanges de
distribution A et B montre des tendances invers&isl’on suppose un mélange de
distribution A, les niveaux de signification empuies sont inférieurs aux valeurs
attendues sous I'’hypothese nulle. Au contrairemi&ange B donne des niveaux de
signification plutdt au dessus des valeurs attendUkiliser des seuils asymptotiques
conduira trop souvent au non rejet de I'hypothadie iy pour un mélange A, le test est
plutét conservateur tandis que sous un mélangenBieorejettera pas assez I'’hypothése
nulle, le test est donc plutdt libéral. Clairemelat,distribution empirique est mieux
prédite part le mélange C a 0, 1 et 3 degrés eéetéib

Lorsque lI'on impose la corrélation génétique auxnbe de l'espace des parametres
(Contrain, les quantiles sont 3.95, 5.45 et 8.40. Les nixade signification supposant
le mélange D sont toujours supérieurs a ceux aaoainpiriguement dans nos donneées.
Utiliser des seuils asymptotiques calculés poumi@ange D est plutdt libéral. Le
mélange E prédit le mieux nos résultats de simariatempiriques.

Tableau 15: Valeurs empiriques a 90, 95 et 99% des teslisiden bivariés basés sur la
méthode des composantes de la variance et erretypel 1 & 10, 5, 1 et 0.5%.

Seuils empiriques Erreurs de type 1
Test 90% | 95% | 99% | 10% | 5% 1% 0.5%
Non-contraint | (A) 410 | 559 | 8.34 |0.073 | 0.036| 0.007| 0.003
(B) 0.171 | 0.094 | 0.021 | 0.010
© 0.119 | 0.060 | 0.010 | 0.004
Contraint (D) 395 | 545 | 8.40|_0.166 0.088 | 0.019 | 0.009
(E) 0.107 | 0.058 | 0.011 | 0.005
S PC (D) 301 | 424 | 7.15| 0.103 0.051 0.009 0.004

Une inflation ou une baisse significative de I'emréee type 1 (p-val0.05) sont respectivement souligné ou
en italique. Un test standard de déviation d’urapprtion a une valeur fixe a été utilisé.
Mélange defa: (A) 1,2 et3ddl; (B) 0, 1 et2ddl; (C)Det 3ddl; (D)0, 1et2ddl ;(E)1et2ddl.
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Figure 8: Distributions asymptotiques et empiriques detstde liaisons bivariés pour
des niveaux de signification inférieure a 0.1
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Dans les tableaux 16 et 17 nous montrons les mveausignification statistiques des
meilleurs LOD scores identifiés par les méthodeartes ou univariées pour la variation
de la DMO. Les niveaux de signification empiriqgesit calculés sur 12 000 réplicats.

Comme attendu d’aprés les résultats de simulatites, niveaux de signification
empiriques du test sans la contraini¥or-contrainj sont tres proches des niveaux de
signification asymptotiques calculés pour des ngarde;” & 0, 1 et 3 degrés de liberté.
Ce n’est plus le cas pour le test sous la congdpat=+1, Contrain) ou les significations
sont calculées pour des mélangesyda 0, 1 et 2 degrés de liberté (Tableau 16). Les
niveaux de signification empiriques sont nettemmaoins significatifs que les niveaux
asymptotiques. Comme attendu d’apres nos résualéasimulation, pour le test de liaison
reposant sur une ACP, les niveaux de significatimpiriques sont similaires aux seuils
asymptotiques (Tableau 17).

Pour les analyses univariées, nous calculons égalene niveau de signification
empirique ajusté pour le nombre de tests. Les owede signification ajustés sont
environ le double des niveaux calculés pour deissasymptotiques dg & 0 et 1 degré
de liberté. Les niveaux de signification empiriquiEs tests univariés sont légérement
moins significatifs que les niveaux asymptotiques.
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Revenons aux résultats dans notre étude. Sur ogutientifiés par les analyses bivariées
Ou univariées, sept régions sont communes aux deppoches. La force des signaux de
liaison obtenus par des méthodes bivariés baséelesuraits LS/FN ou sur les axes
principaux de variation§_PQ est globalement similaire, les statistiques emmpas du
testS_PCont tendance a étre |légerement moins significatilzes régions localisées par
les méthodes de liaison univariée ou bivariée pent différentes mais les niveaux de
signification sont meilleurs par analyse univarge LS/FN. Le meilleur niveau de
signification est trouvé sur le 17g21-23 (p-valu@dl

Tableau 16: Significations statistiques des régions de liaig®ntifiées par les tests

bivariéesNon contraintet Contraintou par LS/FN

Test bivarié L

- - Test univarié (LS/FN)*
CHR Marqueur Non-contraint Contraint

Emp.+ | Asymp*| Emp.+ [Asymp)*| Emp.? ;g‘sg Asymp.

1042-43| D1S2800| 9.4x18| 8.9x10° | 7.7x10% | 4.3x10° | 3.3x10° | 4.9x10°® | 2.0x10°
5pl5 | D5S1981| 3.2x1%| 3.5x10° | (0.032)| (0.016)] (0.023)]  (0.032 (0.014)
5q31-33| D5S410 | 0.016| 0.015 0.019 9.4%1p(6.5x10% | (0.020) | (8.2x10)
11g12-13 D11S4191] 1.3x10° | 1.5x10° | 1.0x10° | 6.0x10% | 0.2x10° | 0.6x10° | 0.3x10°
12923-24 D12S78 | 0.013| 0.012 0.012 6.6X1p 4.0x10° | 5.8x10° | 2.6x10°
13q12-14 D13S218| 0.9x18| 1.3x10° | 1.2x10° | 6.9x10% | 0.3x10° | 1.2x10° | 0.4x10°
17q21-23 D17S787| <1d | 9.7x10° | <10* |[3.3x10°| <10* <10* 0.2x10*
21g22 | D21S267| 5.3x10 5.4x10° | 4.7x10° | 2.5x10° | 2.0x10° | 2.7x10° | 1.0x10°
22q11 | D22S315 1.7x10 2.0x10° | 1.3x10° [ 8.6x10* | 0.2x10° | 0.5x10° | 0.2x10°

(.) : LOD score <1.5.
+ : Niveaux de signification calculé empiriquement : Signification pour un mélange ¢a 0, 1 et 3 ddl
pour le testNon contraint un mélange dg’ & 0, 1 et 2 ddI pour le teSbntraintet un mélange dg a 0, 1

et 2 ddl pour le tess_PC
*: Meilleur niveau de signification entre LS et FN
1 : Meilleur niveau de signification entre LS et Elculés pour un mélange asymptotiquetie 0 et 1
ddl ; 2 : Meilleur niveau de signification empirigjentre LS et FN ; 3 : Niveau de signification efiojie
ajusté pour le nombre de test.
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Tableau 17 Significations statistiques des régions de liaigtentifiées par le tedton
contraintpour le test bivari®& PCou par PC1/PC2

Test bivarié : S_ PQ  Test univarié (PC1/PC2)*
2

CHR |Marqueur oy 3 1
Emp+ | Asymp. Emp.© |Emp. glob’| Asymp.

1g42-43| D1S2800| (0.075) (0.072) | (0.045)| (0.076) | (0.036
5pl5 | D5S1981 2.8x1{ 3.0x10° [(5.5x10%| (0.015) | (7.0x10)
5031-33| D5S410 | (0.024] (0.025) | (0.019)| (0.030)| (0.014
11g12-13 D11S4191/3.3x10°| 3.7x10° | 1.6x10° | 2.4x10° | 1.2x10°
12q23-24 D12S78 | 5.5x18| 6.4x10° | 2.5x10° | 4.2x10° | 2.4x10°
13q12-14 D13S218| 1.6x18| 1.7x10° | 1.6x10° | 2.4x10° | 1.2x10°
17q21-23 D17S787| <1d | 1.4x10" | <10? <10* 0.4x10*
21g22 | D21S267 3.3x1) 3.7x10° | 1.6x10° | 2.4x10° | 1.2x10°
22q11 | D22S315 2.8x1) 2.8x10° | 1.6x10° | 2.4x10° | 1.1x10°

Nous avons également comparé les distributions pifigues des tests de liaison
bivariesNon contraintet Contrainta des distributions de loi Gamma comme suggéré par
(Dalmasso, Pickrell et al. 2007). Les valeurs desametres de forme (« shape
parameter ») et d’intensité (« rate parameter ») 8ees des moyennes et des variances
des distributions des statistiques empiriques. ReuestNon contrainf la moyenne
(variance) de la distribution des statistiquesle4® (3.85). Le parametre de forme est
0.58 et le parametre d’intensité 0.39. De méme potestContraint les paramétres de
forme et d’intensité sont respectivement 0.58 40 0.

Dans la figure 9 nous montrons, en haut, I'histogree de la statistigue empirique et les
distributions asymptotiques pour les mélanges siigiliition A (/4 x7 + 1 2xZ + 1 4x2),

B (Vaxi+Y2x/+14x?) et C Wax:+12x/+ 14x?2) du testNon-contraint Sur les
deux figures du bas, nous montrons les résultais [panélange C (c’est-a-dire celui qui
correspond le mieux a la distribution générée eigupdment dans nos données) et pour

une distribution Gamma de moyenne 1.49 et de vegid85. Nous voyons que les
distributions asymptotiques de ces deux distrilmstisont trés similaires. De méme pour

le testContraint, les distributions EJ2x{ + 1 2x7) et gamma sont trés proches (Figure

10). A partir des moyennes et variances calculégsrgluement dans nos données, les
mélanges de distribution des tests de liaison ssggoune loi Gamma sont tres proche
des mélanges dé C et D.
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Figure 9 : Histogrammes de la statistique du fésh-contraintsous I'hypothese nulle
pour des distributions asymptotiques pour le méahgB et C et pour une distribution
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Figure 10: Histogrammes de la statistique sous I'hypothegie du tesContraintet
distributions asymptotique pour le mélange D, Rair une distribution Gamma
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2.3. Conclusions de I'étude de liaison dans les donn@dEMO

L’analyse multivariée peut théoriquement amélidagpuissance de détection des QTLs a
effets pléiotropiques. La littérature montre de boenses applications de cette approche
dans les études de liaison (Tang, Xiao et al. 200¥;Liu et al. 2008; Pan, Xiao et al.
2008; Wang, Deng et al. 2008; Zhang, Lei et al.9200

Nos résultats dans les données NEMO, montrentajo®blele général des composantes
de la variance et le test basé sur une analyserit# (S PG donnent des résultats
globalement similaires. Etant donné qu’il n'y a paiambiguité sur la distribution
asymptotique du test de liaison utilisant des tepihes de réduction des données, cela
favorise I'application de ce test pour la recherdeTLs a effets pléiotropiques.

Certains auteurs ont montré que lI'analyse jointdrdiés corrélés pouvait augmenter la
puissance de détecter des QTLs (Jiang and Zeng Ad#wn, Thiel et al. 1998; Amos,
de Andrade et al. 2001), mais que ce gain de puissest fortement dépendant du degré
et de la direction de la corrélation résiduelle@is traits. En effet, le plus grand gain de
puissance est obtenu quand la corrélation induide les effets génétiques et
environnementaux est de sens oppose.

Dans de tels cas, la corrélation phénotypique tasiél peut étre faible. Concernant
I'application aux données NEMO, nous ne sommesipas la situation la plus favorable
pour observer un gain de puissance de I'analysggoiis-a-vis d’'une analyse univariée.
La corrélation phénotypique des traits est relatiget grande £0.65) et les corrélations
du QTL, polygénigue et environnementale sont toptestives. Ceci est confirmé par nos
analyses des données réelles, la force des siglealiison est en général plus élevée par
analyse univariée que par analyse bivariée. Detixslar le chromosome 5 sont détectés
uniqguement par les approches bivariées et pousadgérer un QTL a effets
pléiotropiques. On peut remarquer que dans ce®nggies résultats des approches
utilisant une ACP ou l'approche sous la contraddaenent des résultats complémentaires,
chacune de ces régions étant seulement identidieerpseul de ces deux tests de liaison.

Ces résultats semblent également étre confirméd’aatres études pour la recherche de
liaison dans le cadre de I'ostéoporose et de ads aissociés. En effet, la plupart de ces
auteurs ne trouvent pas de nette amélioration deréa du signal de liaison en analyse
jointe relativement & des analyses univariées (@evBpotila et al. 2005; Karasik,
Dupuis et al. 2007; Wang, Liu et al. 2007). Il fagter que I'évaluation des niveaux de
signification est souvent basée sur des valeursinaes ce qui rend difficile la
comparaison entre études.

En raison de 'augmentation du nombre de degrédibeké du test de liaison bivarié ainsi
gue du temps de calcul nécessaire pour évalueseldts empiriquement (15min/réplicat
dans nos données NEMO), la détection de QTLs atsefiéeiotropiques pour la
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covariation de la DMO a LS et FN est souvent baséela consistance des résultats
obtenus entre les régions de liaison identifiéesapalyses univariées des traits originaux
et du premier axe de variation (expliquant la gtende part de la variance totale) d’'une
analyse en composantes principales (Karasik, Camglal. 2004; Tan, Liu et al. 2008).
Cette démarche ignore le probleme des tests madtigtl n'est pas un test formel de QTL
a effets pléiotropiques comme celui proposé pam@ita Thoquet et al. 1998).

Trois distributions asymptotiques différentes dests de liaisons bivariés ont été

proposées. Ceci nous a amené a évaluer par sionddgs distributions empiriques de

ces tests de liaison sous I'hypothése nulle. Gdttde de simulation pose le probleme de
linterprétation des niveaux de signification sttitjue des tests joints basés sur la
méthode des composantes de la variance et caléeulgartir de valeurs nominales.

Certaines des distributions ne rejettent pas addsgaothése nulle de non liaison et sont
donc conservatives alors que d’autres semblentitsépales.

Relativement a notre étude, supposant les mélagesD pour le tedilon-contraintet
Contraint les résultats obtenus par les deux papiers desAgnde Wang sont discordants
(Amos, de Andrade et al. 2001; Wang 2003) alors lggedonnées sont générées selon
des modéles génétiques similaires. Nos résultasnagations sur le te$ton-contraint
sont consistants avec les résultats de Amos (mel@ngableau 11) mais pas avec ceux
de Wang (mélange A). Pour le tgSbntraint nos résultats sont consistants avec les
résultats de Wang (mélange E) mais pas avec ceufnues (mélange D). A titre
d’illustration, nous reportons les résultats dangure 28 en annexe.

Amos trouve des niveaux de puissance globalemeniliagies entre le testion-contraint
et le tesContrainten utilisant des seuils asymptotiques et empigg@a peut remarquer

que pour le tes€ontraint utiliser des seuils basés sur des mélangeg’da 0, 1 et 2

degrés de liberté au lieu d'un mélange a 1 et 2édede liberté augmente également le
nombre de faux positifs.

Tout ceci suggere de prendre des précautions qudimterprétation des puissances

relatives des tests de liaison univariés et bigdgsés sur la méthode VC. Nous n’avons
pas évalué la puissance de ces tests et de futwestigations seraient nécessaires pour
comparer les performances relatives de ces testmiden bivariés dans nos données
NEMO.
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Chapitre 3

3. Recherche de QTLs par analyse
d’association bivariée

Une autre approche pour détecter des loci de maastitatifs est d’utiliser I'information
apportée par le marqueur sur I'association. Commégaovu, dans une étude de liaison,
on cherche a voir si les alleles de loci adjacesdstransmettent de facon non
indépendante au cours des générations a lintédegr familles. Plus deux loci sont
génetiquement liés, plus ils sont situés prochesde I'autre, ce qui diminue les chances
de recombinaisonf&0). La distance physique entre des loci prochesiedtordre de
guelques mégabases (Mb).

Les études d’association reposent sur I'hypothéselg mutation a eu lieu depuis déja
plusieurs générations. Au cours des génératioreessives, la recombinaison va atténuer
le déséquilibre de liaison (DL) entre le varianiga et les loci adjacents. Seulement des
petites régions du génome, de l'ordre de quelgleb&ses (Kb), seront transmises
ensemble de génération en génération autour deroetation (Cardon and Bell 2001).

Les études d’association peuvent étre réalisées das échantillons de sujets non
apparentés ou apparentés. L'utilisation de chaainesd échantillons a ses avantages et
ses inconvénients. Les études de sujets non apareont plus sensibles a la
stratification de population. L’association obsenantre les alléles ne résulte alors pas
forcément du déséquilibre de liaison mais de latifitzation de population. Plusieurs
méthodes pour corriger ou contrdler la stratifimatont été développées. Ces méthodes
sont détaillées au paragraphe 3.1. La plupart delages du génome pour I'association,
conduits ces derniéres années, ont utilisé deqélbias de sujets non apparentés. Avec
ce type d’échantillonnage, il est plus facile deruéer un large échantillon d’'individus
nécessaires pour détecter des variants causauxedoeitfets sur la variation du trait sont
modestes, mais cela implique de réaliser préalabiera I'analyse d’association des
procédures de contrdle qualité des données.
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Les approches utilisant des données familialesgu@se libérer du probleme du mélange
de population. Les méthodes de type TDT pour dets tquantitatifs (Fulker, Cherny et
al. 1999) sont robustes a la stratification castEses génotypiques sont conditionnés sur
les génotypes parentaux. Le principe consiste ardposer le score génotypique en deux
composantes orthogonales, une composante entriefaati une composante intra-
famille. La composante entre-famille prend en canlpet phénoméne de stratification
tandis que la composante intra-famille est sigatfie, seulement s’il existe un
déséquilibre de liaison. Nous discutons plus eaildéties méthodes d’association dans
des données familiales au chapitre 4.

D’une maniére générale, la puissance des analyassodiation dépend des effets du
QTL, de la taille de I'échantillon et du déséqutiltle liaison entre le variant causal et le
marqueur. Nous représentons dans la figure 1liksace de détecter le variant causal,
en association directe avec le marqueur aux seoisinaux=0.05 eta=10°. Nous
avons supposé un modele de régression linéaireldansl la seule variable explicative
est le QTL. Ce QTL explique 1%, 5% et 10% de laakilité phénotypique totale. Nous
faisons varier également la taille de I'échantill@0 vs 300). Plus la part de variance
expliquée par le QTL augmente, plus la puissangenaute.

Figure 11: Puissance de détecter I'association entre ieetrée variant causal en
fonction de la variance génétique (%) et de ldetalléchantillon

Puissance de détecter I'association en fonction de Vg {1%, 5% et
10%} et de la taille de 1'échantillon n {100,300} aux seuils
nominaux 0=5% et a=10"

En=100 Wn=300
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Si I'association entre le marqueur et le traitiedirecte, c'est-a-dire si le marqueur n’est
pas le polymorphisme causal, la puissance de @étiectariant causal diminue avec la
force du déséquilibre de liaison entre le marqetle variant causal.
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3.1. Introduction

Les études d'association a grande échelles a pdtipuces commercialisées, sont
devenues abordables, mais il est nécessaire dedmgcpréalablement a I'analyse
d’association, a différentes étapes de contrélditguzour diminuer I'impact des facteurs
de confusion. Ces procédures se font au nivealedatgpage et des ADN. Comme nous
'avons mentionné, I'existence d’'une associatiotreefe phénotype et le marqueur peut
non seulement étre due a l'existence d’'un déségude liaison entre le marqueur et le
variant géenétique causal situé a proximité du nmawgumais aussi a des meécanismes de
stratification de population c'est-a-dire des mgésnde populations ayant des fréquences
différentes des alleles. Il est donc aussi nécessdai vérifier ’homogénéité génétique de

la population.

Les données sur les SNPs sont nettoyées en foradiomombre de données manquantes
et pour des variants dont la fréquence est trdpdales fréquences alléliques dans la
population doivent respecter I'équilibre de Hardgiberg pour éviter de détecter a tort
une association avec le QTL. De méme, I'ensembke dinnées d'un individu est
supprimé si le taux de données manquantes esintqogrtant. Si deux individus ont des
données identiques, un des individus de la pairerdevé. Pour des études de sujets non
apparentés, il est également nécessaire de vétifimépendance des sujets. Les
procédures de contrdle qualité vont donc dépenesecdteres d’inclusion choisis.

Le dernier point important est de vérifier si ledividus sont génétiguement homogenes,
c'est-a-dire qu'il nexiste pas des groupes detswgant des différences systématiques
dans les fréquences alléliques.

Plusieurs méthodes pour corriger ou pour contridlestratification ont été développées.
Les plus connues sont la méthode du « genomic aont(GC) (Devlin and Roeder

1999), la méthode de Patterson (Patterson, Prica. 2006) basée sur I'analyse en
composantes principales de la matrice des génotgyencore la méthode implémentée
dans le logiciel STRUCTURE (Pritchard, Stephenale2000) utilisant des approches
bayésiennes pour estimer les proportions du géndmehaque individu, provenant de
populations d’origines différentes. Cette méthoéeassite beaucoup de temps de calcul.

La méthode de correction GC est relativement simanéthode repose sur I'hypothéese
gue seulement une proportion trés faible de SNRsd&s « vrais » QTLs par rapport au
nombre total de SNPs testés par criblage. La bigtan de la statistique obtenue dans les
données suite a un criblage est donc proche de agéndue sous I'hypothese nulle de
non association. Le principe consiste a compardrskaibution observée a la distribution
théorique. Devlin (Devlin and Roeder 1999) proposés corriger uniformément les
valeurs des statistiques par un facteusu) est le rapport de la médiane de la statistique
observée sur celle attendue sous I'hypothése (édjale & 0.456 pour yd & 1 degré de
liberté). Plusk est supérieur a 1, plus la probabilité de détectert une association entre

95



Chapitre 3 : Recherche de QTLs par analyse d'atsmtbivariée

le trait et le SNP augmente. La procédure graphicuesiste a tracer le graphe des
guantiles attendus contre les quantiles observé3Q«plot »). Une illustration en est
donnée dans la figure 12 pour un facteal.14. Les points noirs sont les valeurs des
statistiques du criblage du génome et les poimigsbsont les statistiques apreés correction
par le facteuk.

Figure 12: QQ plot des statistiques de test avant et aypgection pai (GC)
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La méthode basée sur une analyse en composantasipgles proposée dans
EIGENSTRAT (Patterson, Price et al. 2006) permetcdetrbler pour la présence de
stratification de population. Le principe consiatdécomposer la matrice génotypique en
axes de variations orthogonaux telles que la vegamhu nuage de points autour du
premier axe soit maximale, cela revient a choisiraxe de telle sorte qu’'il explique la
plus grande part de la variance génétique. Lewviohas ayant des valeurs génotypiques
aberrantes (« outliers ») ne sont pas pris en aamppartir des axes de variation, il est
possible de rechercher les « causes » par exempiegardant les corrélations entre les
covariables et les axes principaux de variatiom A& controler la stratification, les axes
de variation peuvent étre pris en compte dans keheal’association comme covariables.

La détection de stratification de population pdtg évaluée au niveau inter-continent par
exemple en couplant les données avec I'ensemblgpaasdations de la base Hap Map
(http://hapmap.ncbi.nim.nih.gov/). Il est ainsi pitde de regrouper les individus selon le
continent d'origine. Nous montrons dans la FiguBauh exemple dans notre échantillon
de caucasiens (données OSTEO issues de la base NEMQ@etrouve notre échantillon
dans le groupe des individus de la base Hap Mapgihe européenne (CEU). On
distingue clairement deux autres groupes, celurigliite africaine et celui d’origine
asiatique ou chinoise (JPT et CHB).

96



Chapitre 3 : Recherche de QTLs par analyse d'atsmtbivariée

Figure 13: Mélange des populations de Hap Map (CEU en élewir, CHB, JPT en
rouge et YRI en bleu clair)
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Un des problemes spécifiques aux analyses a gractuelle est le probleme des tests
multiples car on répéte le méme test statistiquer phaque SNP. Par exemple, pour

500 000 SNPs au seuil nominalde 5% (y=3.84), on s’attend a trouver 25 000 faux

positifs. Une des approches classiques est detilisme correction de Bonferroni. Le
principe consiste a diviser le seuwitle chacun des tests par le nombre total de ®stde

méme exemple, il faudrait déclarer un SNP significeu seuil 10 ( x?=28.36) pour

conserver un niveau de signification globkalde 5%. La méthode de correction de
Bonferroni est conservative car les tests ne sast gpmpletements indépendants en
raison du déséquilibre de liaison entre les SNRPgagticulier lorsqu’on utilise des cartes
de marqueurs denses. D’autres approches de corralds niveaux de signification pour
les tests multiples ont été proposées comme les Railscovery Rate (FDR, (Benjamini
and Hochberg 1995)). Pour des seuils de signifinadjustés pour les tests multiples, seul
des variants a effets forts peuvent générer déistgjaes elevées dépassant les criteres
stricts de détection, ce qui est peu probable geartraits multifactoriels.

Comme nous I'avons montré dans la figure 11 pouraibquantitatif, nous donnons une
illustration dans le cas d’'une maladie dans larégd4. Nous montrons les tailles
d’échantillons nécessaires pour détecter 'assoai@ntre la maladie et le variant causal
avec une puissance de 80% au sewll0’ en fonction de la taille de I'effet (OR=1.2 & 2)
et de la fréquence de l'alléle (tiré de (Wang, Btret al. 2005)). Plus la taille de I'effet
(OR) diminue, plus le nombre d’individus nécessapeur obtenir une puissance de 80%
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augmente. De méme, plus un des alléles devient pos le nombre d’individus
nécessaires pour conserver une puissance de 80Pteategy Par exemple, pour une
frequence de 0.3 et un OR de 1.3, environ 2 00@iohgs sont nécessaires alors qu’il en
faut plus de 4 000 pour une fréquence de 0.1.

Figure 14: Taille d’échantillon nécessaire pour détectasdociation entre la maladie et
le variant causal avec une puissance de 80% alosdili’ en fonction de la taille de
'effet (OR=1.2, 1.3, 1.5 et 2) et de la fréquedcevariant causal (tiré de (Wang, Barratt
et al. 2005))
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Une variété d’approches existe pour augmenter isspoce statistique de détecter des
variants causaux pour des traits quantitatifs cergd.

Plusieurs études ont montré qu’analyser des édloastid’'individus sélectionnés pour
des valeurs extrémes pouvait étre plus puissainglyser des échantillons sélectionnés
aléatoirement dans la population (Allison 1997;isalh, Thiel et al. 1998; Abecasis,
Cookson et al. 2001). Une approche complémentaitg pugmenter la puissance est
d’analyser des traits corrélés par des méthodesvanides. En effet, I'analyse jointe peut
théoriguement augmenter la puissance de détecéd@Td (Allison, Thiel et al. 1998;
Amos, de Andrade et al. 2001). Un autre avantageq@d n’est pas nécessaire de
corriger pour le nombre de test résultant des aralyeffectuées sur chacun des traits
séparément. L'analyse jointe peut donc amélioreral@acité de détection de QTL dont
les effets sont trop faibles pour étre détectésdparanalyses univariées (Jiang and Zeng
1995). Plusieurs approches pour I'analyse multdeade traits corrélés ont été appliquées
a des études de liaison (Tableau 4) mais trés peesaétudes d’association. Diverses
meéthodes d’analyses d’association ont récemmenpréf@osées pour I'analyse de traits
corrélés. Ces méthodes sont le plus souvent baséesdes équations linéaires
généralisées (GEE : Generalized Estimating Equstighiang and Zeger 1986)) dans le
cadre de données de population (individus non app&s) ou dans le cadre de données
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familiales (Lange, Silverman et al. 2003; Lange) $&een et al. 2004; Jung, Zhong et al.
2008; Liu, Pei et al. 2009; Pei, Zhang et al. 200&ng, Tang et al. 2009; Zhang, Bonham
et al. 2009; Zhang, Pei et al. 2009).

Deux papiers (Liu, Pei et al. 2009; Yang, Tangle2@09) ont étudié les performances
des tests d’association dans des données de gopulatun d’eux a appliqué la méthode

GEE qui suppose que les effets du QTL sur lesstemint les mémes. Une telle contrainte
sur les effets du QTL peut surestimer la puissaalzive de détecter I'association avec
le locus causal vis-a-vis des analyses univari€éaes.deuxiéme étude combine des
eéguations linéaires généralisées par le modele §&#Rmingly Unrelated Regression,

(Zellner 1962)). Ce modele a l'avantage de pouwnipposer des effets génétiques
différents sur les traits.

Les criblages du génome pour l'association utilisales traits multivariés sont
relativement rares, particulierement dans des éitloas d’individus sélectionnés aux
extrémes de la distribution phénotypique. Nous avdonc appliqué une analyse
d’association jointe basée sur le modéle SUR pwatiation de la DMO aux deux sites
squelettiques LS et FN. Les résultats sont moukaés le paragraphe 3.2. Le gain apporté
par I'analyse jointe des traits corrélés vis-a-aes analyses univariées nous a amené a
évaluer les propriétés statistiques des analysssaciation jointes. Nous avons utilisé un
modele d’association bivarié permettant des effgieétiques distincts sur les traits
(modele SUR). Les analyses ont été conduites pdftérehtes valeurs des effets
génétiques et correlation résiduelle entre lesstrle méme, nous avons fait varier les
schémas d’échantillonnage des individus. Les ré@suttont montrés dans le paragraphe 0.

3.2.Criblage du génome de la DMO pour des individus
non-apparentés

3.2.1. Matériel et méthodes

3.2.1.1. Les données

Le phénotype utilisé est la valeur du Z-score @urésente la densité osseuse ajustée
pour I'age et le sexe (paragraphe 1.5). L'échamtilNEMO a été étendu au recrutement
d’hommes non apparentés sélectionnés pour un £sceR. Le reste des individus
étaient également des hommes fortement sélectiopmés leur valeur au site LS (Z-
score<-2) ou faiblement sélectionnés pour leurs valeaus sites LS et FN (Z-
score > 0.5). Le schéma de sélection revient ats@hmer les individus pour des valeurs
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basses dans les 2.3% de la queue de distributi@ncéhe et pour des valeurs hautes dans
les 30.9% de la queue de distribution a droite.

Caracteéristiques de I'échantillon

Les caractéristigues de I'échantillon sont décridass le tableau 18. Les corrélations
entre les phénotypes et les covariables sont nesuténs le tableau 19. Au total, 330
individus agés entre 19 et 70 ans étaient dispesitdbnt 175 et 155 étaient sélectionnés
pour des valeurs basses et hautes respectivemens [DEchantillon des individus
sélectionnés pour des valeurs basses a LS, larvdgestLS est bien plus faible que celle
de FN (-2.81 vs -1.20). Au contraire, dans I'écilamt des individus sélectionnés pour
des valeurs hautes (Z-score > 0.5), les valeurglaux traits sont relativement similaires.
La moyenne globale est ainsi plus faible pour ZH0S30+2.26) que pour FN

(- 0.04+1.42). 1l en résulte que la corrélation tlests dans I'’échantillon total (0.87) est
nettement plus forte que celle des deux sous gsoupe méme les individus étant
seulement sélectionnés sur LS dans le groupe desdus sélectionnés pour des valeurs
basses, la corrélation est plus forte dans ce g@r@¢Q@B7) relativement au groupe des
individus sélectionnés pour des valeurs hautes8)0Qes tendances résultent de notre
schéma de sélection des individus.

Les valeurs moyennes de I'IMC sont similaires d#ess trois groupes. La figure 15
montre les histogrammes des distributions du Zescbez les individus sélectionnés aux
extrémes gauche (TG) ou droite (TD). Les histograsinde la distribution des
covariables age et IMC sont montrés en annexe ldditgire 29.

Les corrélations des traits avec la covariable IBtDt faibles et égales a 0.34 et 0.38
pour Z-LS et FN respectivement. La corrélation pkts forte dans le groupe des
individus sélectionnés a gauche seulement pour £2FNMC (0.29 contre 0.12). Les
histogrammes de la distribution de I'IMC et Z-LS d# I'IMC et Z-FN par groupe
d’individus sont montrés dans la figure 30 en aenex

L’effet de I'age est significatif pour la variatiathe Z-LS dans le groupe des individus
sélectionnés & droite (Z-score > 0.5 ; p2lQ effet de I'lMC est significatif pour la
variation de Z-FN dans les groupe des individugdi&nnés a gauche (Z-score-2 ;
p<103).
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Dgtribution

Tableau 18: Distribution (Moyennexz écart-type [min;max]) descore et des
covariables dans les différents groupes d’individus

Total Z-score <-2 | Z-score > 0.5
N 330 175 155
Age (année) 435+129 469+11.8 39.7+13.1
min; max| [19;70] [19;70] [20;67]
IMC (kg/cn) 25.4 + 3.6 24.3 + 3.3 26.6 + 3.4
min; max| [14.81;38.80] [14.8;34.5] [20.3;38.8]
Z-score
LS| -0.80+2.26 -2.81+0.66 1.48+0.80
min; max| [-5.00;4.99] [-5.00; -1.87] [0.55;4.99]
FN| -0.04+142 -1.20+0.77 1.27 £ 0.61
min; max| [-3.20;3.48] [-3.20;1.08] [0.50;3.48]

Tableau 19: Corrélations des Z-score et des covariables andifférents groupes

d’individus.
Total Z-score< -2 | Z-score > 0.5
Cor. (Z-LS, Z-FN) 0.87 0.37 0.18
Cor. (Z-LS, IMC) 0.34 0.10 0.10
Cor. (Z-FN, IMC) 0.38 0.29 0.12

Figure 15: Histogrammes des distributions du Z-score damgdupe des individus
sélectionnés pour des valeurs basses ou hautasst' échantillon total.
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Analyse de contrble qualité des données genotypigie

Le criblage du génome pour I'association a été airglir la plateforme Illlumina 370K.
Nous avons utilisé le logiciel PLINK (Purcell, Neakt al. 2007) pour nettoyer les
données de génotypage. Les procédures de quatitdleodes données génotypiques ont
été appliquées sur les SNPs et sur les individus.

Pour I'ensemble des individus, le SNP est exclu si
— son pourcentage de données manquantes est > 2-8% §29)

— la signification de la statistique du test de Havdginberg est inférieur & p<t0
(n=413)

— la fréquence de I'allele mineur est < 5% (n=17 788)

Un total de 30 098 SNPs a été supprimé. Au find8 283 SNPs étaient inclus dans les
analyses.

Pour I'ensemble des SNPs, un individu est enlevé si
— son pourcentage de données manquantes est > 4% (n=3

— Jl'estimation du taux d'alléles identiques par destace (IBD) entre paire
d’individus dépasse 0.14, alors un des individusadpaire est enlevé (n=5). Un
seuil de 0.125 correspond a une relation d’appéardnttroisieme degré. Les 5
individus enlevés avaient une proportion au dedsu3.43.

— ses coordonnées sur les premieres composantegoplasctel que calculées par
EIGENSTRAT (Patterson, Price et al. 2006) dépasséedits-types de la valeur
moyenne (n=9).

Au bilan, sur 330 individus, 313 avaient une vale@rZ-score au rachis lombaire (LS) et
au col du fémur (FN) et ont été retenu dans I'étude

Les principales caractéristiques des données d@résntréle qualité des données sont
décrites dans le

tableau 20. L’échantillon d’analyse conprenait 3d8ividus, dont 167 et 146 étaient
sélectionnés pour des valeurs basses ou hautescre
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Tableau 20: Caractéristiques (Moyenrécart-type [min; max]) du Z-score apres le
contrdle qualité dans les différents groupes diiittlis

Total Z-score< -2 Z-score > 0.5
(n=313) (n=167) (n=146)
LS -0.80+2.26 [-5.00; 4.99] -2.80 +0.64 [-5.00;-1.87] 1.48+0.82 [0.55; 4.99
FN -0.04+1.43 [-3.20; 3.48] -1.19 £0.78 [-3.20; 1.08] 1.29+0.62 [0.50; 3.48

Z-score

—_

—_

Analyse de stratification

L’analyse en composantes principales a identifideseent un cluster aprés suppression
des individus extrémes. Nous montrons les projestides individus sur les deux

premiers axes de variation selon le pays d’origi@¢individu (Figure 16.1) et selon leur
critere de sélection (Figure 16.2).

Figure 16: Projection des individus sur les deux premi&€@aposantes principales

(1) Projection selon leur pays (Belgigue ou France)

PC2

PC1
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(2) Projection selon le critere de sélection dedividus pour des valeurs hautes
(droite) ou basses (gauche) de la DMO.

+« DROITE = GAUCHE

PC2
+
L]

PC1

3.2.1.2. Méthode d’association bivariée : le modele SUR

Ce modele a été proposé par Zellner (Zellner 198@ur simplifier, nous nous plagons
dans le cas de deux traits quantitatifs corrélétr{2 expliques par les variable§ et

X,. SupposonsN individus indépendants, chacun ayant 2 obsenstiten systeme
d’équations s’écrit :

{yl =Bt Xx Bt e
y2 = ﬁ20+ x2xﬁ2+ e2
Il peut étre réécrit sous la forme suivante :

X, 0

=06+ X +e=f +
y=5 Xﬂeﬂo(o X,

jxﬁ+e

ou y:(yl, yz)' est le vecteur de dimensiorfNZ 1 des observationsX est une matrice
diagonale par blocs de dimensioN & 2 codant les variables explicative8 = (,81,,82)'

est le vecteur de dimension 2x1 des paramétreégiession ee=(g, (;)' est le vecteur

de dimension R x 1 des erreurs résiduelles.

Les erreurs résiduelles suivent une distributiormate bivariée de moyenne 0O et de
matrice de variance/covariance de la forme suivante
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2

Q=501d, =( % pglaz}m Id,,

2
po,o, O,
ol g7 et g, sont respectivement les variances résiduellesYduret Y2, et p la
corrélation résiduelle entre traits.

La qualité de I'ajustement du systéme est mesuatdepR de McElroy's. R est la
proportion de variance expliquée par la variallequi tient compte de la matrice de
covariance résiduell®@ (McElroy 1977) :

Qe
y'(i’l O IdN) y

RE=1-

Sous I'hypothése nulle, il N’y a pas d’associatantre les traits et la covariabke (i.e.,
B1= 3,=0) tandis que sous I'hypothése alternatiXea un effet sur au moins un des traits
Y1ou Y2 (B #0 et/lou B, #0). Les restrictions sur le paramétfesous H sont ecrites
sous la formeRS =0 ou chaque restriction linéairement indépendartteepsésentée par
une ligne deR. Dans notre cas, la matri¢e prend la forme suivante :

Bio
0100 0100 0
R= tel queRB=0 o Al
0001 000 1) B, 0
B,

Le test d’association est basé sur un test de Whldeut étre approximé pour des
échantillons finis par une distribution de Fisher :

__(RB) (reov(B) R ( )

Sous I'hypothése nulle, la statistique suit asyrigaement une loi de Fisher a 2 et
2x(N-2) degrés de liberté.

Le modéle SUR est en général estimé par une varganta méthode des moindres carrés
généralisés (MCG). La matrice de covariance réfiglemtre traits étant inconnue, la
premiere étape consiste a I'estimer a partir deéthode des moindres carrés ordinaires

(MCO). Elle est de la form& =20 Id, . L'estimateur def est alors calculé par la
formule des MCG :

A

A=(x'(£01d,)X)" X (240 1d,) y
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Le test univarié est basé sur une simple régresdsiéaire (paragraphe 1.3). Le modele
d’'association entre le traitj¥et le marqueur esy; = 5, + X; x3 +& ou f; est le

coefficient de régression de I'effet du marqueur.

Sous I'hypothese nulle de non association entteaieet le marqueur £, =0), le test suit

une statistiqgue de Student a N-2 degrés de liberté.

Remarque :

Bien que le modéle SUR permette d’introduire detabées explicatives différentes entre
équations, nous nous placons dans le cas trésesoupies variables sont identiques pour

les deux équations de régress(cml = Xz). Il s’agit du génotype au marqueur pour un

méme individu. Dans cette situation, les paramedresnodéle estimés par la méthode
des MCG donnent les mémes estimations que la m&tless MCO. Dans les modéles
univariés ou bivariés, les estimations des paraséte régression sont donc identiques.
Le gain apporté par la prise en compte de la neattec covariance résiduelle intervient
seulement dans le test d’association.

Le criblage du génome pour I'association a été da#c R sous un simple modéle de
régression linéaire dans le cas des analyses igegale Z-LS et Z-FN et sous le modele
bivarié SUR implémenté dans le package systemfit.

3.2.2.Résultats

La moyenne de la statistique de Fisher du test f1asie modéle SUR pour le criblage du
génome est de 1.018 (écart-type=1.022, médianexQL&O moyennes des statistiques de
Student univariées de Z-LS et Z-FN sont respecterént0.0167 (écart-type=1.011,
médiane=-0.0165) et -0.0129 (écart-type=1.006, ams#0.0104). Ces résultats
indiquent qu’il n’y a pas d'inflation significativdes statistiques bivariées et univariées.
Les graphes quantiles contre quantiles des anabjgasgées et univariées sont montrés
dans la Figure 17. Les résultats d’associationI’'sasemble du génome sont montrés
dans la Figure 18.
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Figure 17 : Graphes quantiles contre quantiles des testssalaation bivariés basé sur le
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Figure 18: Graphes Manhattan des résultats d’associatiotesisemble du génome
pour les 298 783 SNPs des analyses bivariées (#jieariées (B).
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Trente cing SNPs avec une forte évidence d’assogigp-value<1d) ont été identifiés
par analyse bivariée basée sur le modéle SUR. Déeneaintéressante, plusieurs de ces
SNPs n’atteignent pas le seuil nominal de 5% paour du I'autre des tests univariés de
Z-LS ou Z-FN.

Pour comparer les résultats d’association entre amoches bivariées (SUR) et
univariées, nous évaluons leur niveaux de concarelpour un ensemble de SNPs parmi
les plus significatifs dans les deux approchesufeid.9).

Pour les analyses univariées, nous prenons leeueisultat d’association entre Z-LS et
Z-FN c’est-a-dire le niveau de signification le ploetit des deux, non ajusté pour les tests
multiples, noté U*. Dans les figures 19 A et C, s@omparons les résultats en termes de
rang et de maniere similaire, dans B et D, nouspawons les résultats en termes de
niveaux de signification. Les figures 19 A et Bnegentent les résultats des 100 SNPs les
plus associés (significatifs) pour U* contre sosutéat en analyse bivariée tandis que les
figures C et D correspondent au 100 meilleurs tasuidentifiés par la méthode bivariée
(SUR).

Figure 19: Rangs et niveaux de signification des analysegdées (U*) et bivariées
(SUR) pour les 100 SNPs les plus associés.

Rang Niveaux de signification
A B
300
6.0
250 Q%» 227 *
§ 200 s .Q.Q’ 'é‘ %% - .”.‘.. .
L d o
150 A N a&.’.‘.’.’ * . o 35 77M
g 100 —,—"&—‘0&’— g 3:8 ]
WY PP e o o had §‘ 20
50 1 A 15
o % hd . Lo
o 20 40 60 80 100 00 ‘ ‘ ‘ ‘ ‘
. 30 35 40 45 5.0 55 6.0
Rang U
-Loa10(p) U*
c D
900 Y 6.0
800 + gg ] *
700 | - a5 b L
, 6001 £ 40 ey
-~ ° *
S 500 r 35 /‘ *
=l 400 S 30+ 0“ . . *
& . . S 25 - * %0 o
300 . 3 201 had Phg .
200 * * 15 1 g " ¢
100 | L X 9 .cl" et *
. * . * .. . L 22 05 L 2
0 00 T
0 20 40 60 80 100 30 35 40 45 5.0 55 6.0
Rang SUR -Log10(p) SUR

108



Chapitre 3 : Recherche de QTLs par analyse d'atsmtbivariée

Les 100 meilleurs résultats de U* (Figure 19 A ot & retrouvent parmi les 268
meilleurs résultats d’association identifiés parntéthode SUR. Les rangs des deux
approches sont bien corrélés entre ee0.9). De facon similaire, les niveaux de
signification de SUR sont trés proches de ceux tletunontrent des bons niveaux de
concordance. Les résultats bivariés sont |égeremmamins significatifs que ceux des
résultats univariés (Figure 19 B) mais sont biemétés.

Au contraire, dans I'ensemble des meilleurs SNPSWR (Figure 19 C et D), on observe
une grande disparité dans les résultats obtenuepdes analyses univariées. Parmi les
100 meilleurs SNPs identifieés par le modele SURs@#® egalement detectées

(< 2.4x10% en analyse univariées. Pour ces SNPs, les sigtidhs bivariées étaient
seulement Iégerement plus faibles (Figure 19 Dyur Pautre motié des SNPs restant, le
meilleur signal est trouvé par analyse jointe. Detes différences sont observées pour
certains SNPs. Dans environ 30% (17 sur 49) desrestant, les SNPs ne sont pas
detectés (>5%) par analyse univariée, quelqudestiit LS ou FN.

Les mémes tendances sont observées si I'on s'as@raux 300 meilleurs résultats
identifiés par les deux approches. En effet, sn lfwend les 300 meilleurs signaux
d’association identifiés par analyses univariée9,(lds rangs des analyses bivariées sont
inférieur a 766 (moyenne des rangs=313). Inversen@sque que I'on prend les 300
meilleurs résultats identifiés par 'approche SUE, rangs des analyses univariées sont
inférieur a 80 682 (moyenne des rangs=7 062).

Ces résultats montrent que certains signaux d'&dsmt détectés par I'approche SUR ne
sont pas identifiés par les analyses univariées.sliggerent donc que les analyses
bivariées peuvent avoir un intérét pour I'étudesdiation de traits corrélés.

Le résumé des analyses SUR est montré dans lagaleou I'on montre les meilleurs
résultats (p-value 10°) obtenus par analyse jointe LS et FN. Ces 17 Stidsifient 13
régions génomiques distinctes associées avec lidiaatre des traits LS ou FN. Les trois
SNPs les plus associés sont localisés dans lesnediq22 (p=8.42x1%), 15ql4
(p=6.97x10) et 22q11 (p=5.44x1Y). Nous montrons également dans le tableau 21 les
niveaux de signification des analyses d'associatioivariées de Z-LS et FN. Si ce
niveau de signification est inférieur au seuil noahide 0.05, nous montrons également
les rangs associés. Quatre SNPs situés dans éwgisns chromosomiques sont bien
classés (Rang <100) dans les analyses univariéeS @& de FN. Ces SNPs sont situés
dans les régions 6025, 15q14 et 22g13. Les rangségaux a 2 (LS, p =1.30x¥pet 1
(FN, p =1.22x10) sur le 6925 ; sur 15q14, les plus petit rangs sbservés pour FN :
rang 3 (p=1.65x16) et 22 (p =8.38x1P) ; sur le 22q13, les rangs sont 1 (LS, p= 3.54x
10°% et 8 (FN, p=2.95x1f). L’ensemble des 13 SNPs restant incluait deux tos
meilleurs résultats (p<1Vsur les régions 6p22 et 22q11) détectés par lel@BUR et
montrait un bien meilleur signal d’association agproche bivariée relativement aux
approches univariées.

Les contributions génétiques, c'est-a-dire lessparpliquées par la régressiorf)Ries
SNPs les plus associés sont relativement faibéegucn’est pas trés surprenant pour des
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traits complexes. Pour le résultat le plus sigatfic situé dans la région 22qll
(p=5.44x10), les effets du QTL sur les traits sont en di@tpposé. L'alléle mineur A
est associé a une diminution et une augmentatiaf+-sitore a LS et FN respectivement.
La contribution du QTL dans cette région est rettient forte (3.85%). Il faut noter que
cette valeur surestime la contribution génétique ltpn observerait dans des échantillons
non sélectionnés.
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Tableau 21: Résultats pour les meilleurs résultats (p<vaD®) obtenus par analyse jointe de Z-LS et Z-FN

Information marqueur Analyses bivariées (SUR) Analges univariées
2 2

Chr Locus Geéne SNP /'Aaé MAF*| p-val™ R  PBus  Pen vaSaI Rang LRS vaNé\I Rang FRN

1 1pl3 rs11578748&/A 0.48 | 3.30x10 3.26% 0 0.17| 0.989 - 0.00% 2.67x10° 7930 1.579
2 2937 SP100  rs1678160 G/A0.33 | 1.45x16 3.52% -0.05 0.15| 0.574 - 0.10% 0.072 - 1.049
2 rs1649866 A/G 0.33 | 2.03x10 3.41% -0.05 0.14| 0.539 - 0.12% 0.086 - 0.959
2 rs1649883 A/G 0.34 | 4.12x1§ 3.19% -0.03 0.15| 0.686 - 0.05% 0.065 - 1.099
2 rs1649891 T/C 0.34 | 4.12x10 3.19% -0.03 0.15| 0.686 - 0.05% 0.065 - 1.099
3 3025 LEKR1  rs6799034 C/T0.43 | 1.81x16 3.45% O 0.18/ 0.970 - 0.00% 2.41x10° 7166 1.63¢
4 432 rs1523558 T/C0.33 | 4.18x10 3.20% -0.23 -0.06| 5.58x10° 1759 2.45% 0.497 - 0.159
6 6022 rs2049924 A/G0.29 | 8.42x10° 3.69% 0.27 0.08| 1.80x10° 607 3.09% 0.363 - 0.279
6 6023 rs9321496 G/T0.48 | 4.91x10 3.14% 0.08 0.24| 0.295 - 0.35% 2.35x10° 695 2.949
6 6025  TIAM2 rs998318 G/T 0.31 | 2.94x10 3.30% 0.38 0.38| 1.30x10° 2 5.94% 1.22x10° 1 5.98%
12 12p13 rs1017301 C/A0.34 | 2.24x10 3.38% -0.11 -0.28| 0.223 - 0.48% 1.13x10° 348 3.369
15 15ql14 RYR3 rs2437143 C/T0.38 | 6.97x10° 3.75% -0.22 -0.35| 8.41x10° 2635 2.21% 1.65x10° 3  5.80%
15 rs4780133 G/A 0.34 | 3.69x10 3.23% -0.2 -0.33 1.98x10° 6186 1.73% 8.38x10° 22 4.86%
16 16q23 rs6564175 C/T0.42 | 4.67x1 3.16% -0.14 0.06| 0.108 - 0.83% 0.521 - 0.139
19 19p13 FAMI125A rs2303680 G/A0.41 | 1.92x18 3.43% -0.03 0.17| 0.743 - 0.03% 4.66x10° 13886 1.27%
22 22ql1 SLC2A11 rs2275979 A/R0.18 | 5.44x10° 3.85% -0.07 0.19| 0.523 - 0.13% 0.067 - 1.089
22 22013 "OZNCD 153035378 T/C 049 | 1.64x10 3.48% 0.35 0.32| 354x10° 1  6.69% 295<10° 8 5.47%

#: Position en cM (Build 36.3).
+: Fréquence de I'allele mineur. Al est I'alleleneir.
##: p-val est la p-value de la statistique dudesFisher a 2 et 2x(N-2) ddl.

* R? du systéme complet prenant en compte la matricedariance résiduelle.

8: Les p-values sont rangées dans 'ordre croisddat rangs sont reportées
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3.3. Performances du test d’association bivarié SUR

Dans cette partie nous étudions les propriétésstaiates du test d’association bivarié
basé sur le modéle SUR et nous comparons les penmfimes vis-a-vis d’'une analyse
univariée traditionnelle dans des échantillons ditius non apparentés. Nous avons
conduit des simulations extensives pour différentakeurs de paramétres et selon
plusieurs schémas de sélection des individus.

3.3.1.1. Modeles de simulations

Nous nous intéressons a l'analyse de deux traigtgatifs corrélés (Y1 et Y2) en
fonction de la contribution génétique du QTL. Poala, nous faisons varier la taille de
I'effet ainsi que la direction des effets induits e QTL sur chacun des traits.

Nous considérons des modeles génétiques de traitpplexes selon des données
générées, mimant au mieux nos données réellesroamtd’étude de la DMO. Le locus

causal contribuant & une faible proportion desavenés phénotypiques, la corrélation
résiduelle entre traits approxime la corrélationempdtypique (paragraphe 1.4). En
conséquence, nous générons des données pour lesgaetorrélation résiduelle entre
traits est toujours positive.

Afin d’évaluer les performances des tests danssdégmarios ou la direction des effets
induits par le QTL et par la composante résidusdient en sens opposés, nous faisons
varier le signe de la corrélation induite par leLQTtravers les effets du génotype sur les
traits. Les scénarios varient en fonction du siguwleit par la corrélation due au QTL et
selon la force de la corrélation résiduelle.

Nous considérons deux échantillons de taille N=80R=1 000 constitués de sujets non
apparentés. Nous évaluons deux niveaux de coomélphieénotypique résiduelle : modéré
(0=0.2) et forte p=0.6). Nous supposons un QTL bi-allélique et notgnet p la

fréquence de I'alléle mineur et majeur respective@imious supposons que la valeur du
trait Y; diminue avec le nombre d'alléles rares.

Pour chaque individu i, son génotyge (g, = 0, 1 ou 2 sous un modele additif ; i=1,...,

N) au marqueur est simulé a partir d’'une distrimutbinomiale de paramétre g. Le
vecteur phénotypiqu®, pour chaque individu, i =1,....N est obtenu en générant des

échantillons a partir d’'une distribution normalediée, c’est-a-dire
Y ~N (( E(ag). H a9)) ,Z) ol a,, j=1,2 est I'effet additif génotypique sur le trait

Y; avec E(aj g), j=1,2 les moyennes génotypiques sur 8 phénotype et :(0'".2)
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est la matrice (2x2) de variance phénotypique.rhegennes génotypiques sur le trajt Y
sont données par :

—2pa, sig=0
E(ajg)= (-pPa sig=1
203, sig=2

La force de l'effet additif relativement a la var@ phénotypique est exprimée par
I'héritabilité du QTL hj2 et elle est définie par la proportion de variapbe&notypique
expliquée par la variation du QTL sur le trajt tﬁt”est-él-direhj2 = var(a]. g)/ val(\j() . On
peut en déduire I'expression analytiqueltede la formeh? = 2q(1- g)x &.

Différentes combinaisons des fréquences de I'aléileeur (q=0.1 vs 0.4) et des effets
additifs sont choisies pour obtenir des taillesfdts (h*) de 0%, 0.5%, 1% et 3%. Nous
faisons varier le signe de, (positif ou négatif). Les effets induits par le Q3ur Y1 et

Y2 sont soit de méme signe, soit de signe opposilisant une corrélation génétique
(pG) égale a +1 ou — 1 respectivement. Si le QTL n&éfequ’un seul des traits, alors

Ps =0. Les trois principaux modeles génétiques étudiés fonction de la contribution
du QTL sur les traits Y.

— Le SNP n'a pas deffet sur Y1 et Y(Ilf =K :O).
— Le QTL exerce des effets sur Y1 seulem@hjt> 0, h’= 0) et doncp; =0.

— Le QTL exerce des effets pléiotropiques sur lexdmrits (I‘52 >0; h? > 0). Pour
ce scénario, deux cas sont considérés :

(1) Le QTL affecte similairement Y1 et Y@f =K etp, :1) (2) le QTL affecte
difféeremment Y1 et Y2(h12 zh etp,=tloulf= § ep, = —1) :

Pour une combinaison donnée des valeurs des paesnget, h’, h> et p, = +1), nous

générons des échantillons de sujets non apparsgtéstionnés en fonction de leurs
valeurs aux traits. Nous utilisons un seuil négatimnme critére de sélection a gauche
(TG) et une valeur positive pour le critéere de ciide a droite (TD). Les individus sont
retenus si leur valeur de Z-score est inférieuté&saou supérieur a TD. Deux ensembles
de valeurs sont considérées pour TG et TD :
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— TG=TD=0 i.e. les individus sont sélectionnés aliéatoent dans la population,
noté SO.

— TG=-2 et TD=0.5 i.e. les individus sont fortemeatestionnés pour des valeurs
extrémes de Z-score au trait Y1 mais faiblemenecs&innés pour des valeurs
élevées de Z-score au trait Y1, noté S1.

Afin de se rapprocher au mieux de notre schémaélbet®on dans nos données réelles
NEMO, nous avons étendu I'étude pour une situatiamms laquelle la valeur au trait Y2
est également sélectionnée pour des valeurs él€éeschéma de sélection est noté S2.

Les valeurs des criteres de sélection choisies {ZGst TD=0.5) signifient que les
individus sont sélectionnés dans les 2.3% a gaeth#0.9% a droite des queues de
distribution d’'une loi normale. Ces régions appesant en grisées dans la Figure 20. Les
individus satisfaisant aux criteres de sélectiont sgardés, les autres sont retirés de
I'échantillon. Dans toutes les simulations, le noentotal de sujets est N et le nombre de
sujets sélectionnés a gauche et a droite est égfa, aespectivement.

Chaque réplicat simulé est soumis a une analysssattion bivariée (noté SUR) et a
deux analyses d’association univariées notées UEI1)J(Y2). Les moyennes et les

ecarts-types de chaque statistique d’associatigsi duen que les moyennes et écarts-
types des parametres d’association (coefficientsradgession) sont calculés sur K

réplicats.

La puissance et I'erreur de type 1 sont calculé&asnte les proportions de réplicats pour
lesquels la statistique de test dépasse une vateumale (T,). Cette valeur est dérivée
d'une statistique de Fisher a 2 et 2x(N-2) degrédilaerté pour I'analyse bivariée et
d’'une statistique de Student a N-2 degrés de ébmotr I'analyse univariée. Les valeurs
sont évaluées pour des seuils nominaux de 5%, 1% @t 10. L’erreur de type 1 est

estimée sur 20 000 réplicats sous le mod&e hy =0. Nous montrons également la
probabilité de détecter I'association pour au maingdes traits Y1 ou Y2 noté U(Y1 ou

Y?2), c'est-a-dire, nous calculons le nombre deicafd pour lesquels la statistique de Y1
ou de Y2 dépasseal Sous I'hypothése alternative, le SNP étudié eesfariant causal et

h’ >0, les puissances sont estimées pour 1 000 réplicats

Pour comparer les résultats des analyses bivaegemivariées, les puissances et les
erreurs empiriques de type 1 des analyses uniganideété ajustées par une correction de
Bonferroni (noté U_b). Nous calculons pour celaraportion de réplicats pour lequel au
moins une des deux statistiques de Y1 ou de Y2s$éda valeur seuil corrigeg/Z.
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Figure 20: Schémas de sélection des individus pour des trdi et Y2 chacun issu
d’une loi normale.

so - -]

s1 7 -

@
LR

SO : Les individus sont sélectionnés aléatoirerdans la population générale.

S1: Les individus sont sélectionnés pour Y1 dargukeue de la distribution a gauche (2.3%) et a
droite (30.9%) mais ne sont pas sélectionnés p@ur Y

S2 : Les individus sont sélectionnés pour Y1 darggueue de la distribution a gauche (2.3%) et
faiblement sélectionnés a droite (30.9%) pour YY2t

3.3.1.2. Résultats

Erreurs de type 1

Les tableaux 22 et 23 listent les résultats desnasbns sous I'hypothese nulle. Le
tableau 22 montre les statistiques pour N=1 00@ ¢hbleau 23 donnent les erreurs de
type 1 pour des seuils nominaux de 5% et 1% d¢s b@griés et univariés en fonction
de la fréquence de l'alléle (g=0.1 vs 0.4), dedaélation résiduelle # =0.2 vs 0.6) et de

la taille de I'échantillon (N=300 vs 1 000).

Quand le SNP n’a pas d’effet sur les traits Y1 2t lés valeurs moyennes et écarts-types
des statistiques des tests d’association bivariésnariés sont proches des valeurs
théoriques quelque soit la force de la corrélatésiduelle p, la fréquence de I'alléle q

ou le schéma de sélection des individus (SO, S$2)uDe méme, les erreurs de type 1
des tests d’association sont proches des valeongates. Cependant, comme attendu, la
probabilité de détecter au moins un des traits M1Y@ par une analyse univariée est
approximativement deux fois plus grande que celiseosée pour le test bivarié.
Appliquer une correction de Bonferroni donne degaiix de significations légerement
conservatifs, particulierement lorsque la forcdadeorrélation résiduelle augmente. Dans
la suite, les performances relatives des testsdsmhiites a partir des valeurs nominales.
Afin de comparer les niveaux de puissance poursgesis de signification similaires,
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nous utilisons pour les analyses univariées desani de signification ajustés par une

correction de Bonferroni ( U_b).

Tableau 22: Statistiques des tests d’association bivariémtariés sous
I'hnypothése nulle pour N=1 000 individus et selersthéma de sélection SO, S1 ou S2

p q SO S1 S2
Analyse bivariée :p-F (sd)
02 01 1.00 (1.00) 1.00 (1.01) 1.00 (1.01)
0.4 1.00 (1.00) 1.01 (1.02) 1.02 (1.02)
06 01 1.00 (1.01) 1.00 (0.99) 1.00 (1.01)
0.4 1.01 (1.01) 1.00 (1.00) 1.01 (1.00)
Analyse univariée :n-T (sd)
p-Y1l pn-Y2 p-Y1 pn-Y2 p-Y1 pn-Y2
0.2 0.1| 0.01(1.00) -0.01(1.00p.00 (1.00)| 0.00 (1.00) | 0.00 (1.00 0.00 (1.00
0.4 | 0.00(0.99)| 0.00(2.00) 0.00(1.90y0.01(1.01)| 0.00(1.01 0.00 (1.00
06 0.1| 0.00(1.00) 0.00(1.00) 0.00 (1.00p.00 (1.00)| 0.01(1.00 0.01 (1.00
0.4 | 0.00 (1.01)| -0.01(0.99)0.01 (1.00) -0.01 (1.00)| -0.01(1.00 0.00 (1.00

*S0 : Les individus sont sélectionnés aléatoiremet : Les individus sont sélectionnés pour lealeur
au trait Y1 ; S2 : Les individus sont sélectionpésr leurs valeurs aux traits Y1 et Y2.
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Tableau 23: Estimations des erreurs de type 1 pour un semiinal de 5% et 1%, des
tests bivariés et univariés

n=1 000* n=300*
SO S1 S2 SO S1 S2
5% | 1% 5% | 1% 5%| 1% 5% | 1% 5%| 1% 5%/ 1%
p q Analyses bivariées Analyses bivariées
0.2 0.1/5.05/1.02| | 4.99/0.97| |4.96/1.05 5.30| 0.98 481 0.99| |5.17{1.07
0.4|4.87/0.96| | 5.35/1.04| (5.40{1.12 5.18| 1.10 5.42| 1.21| [5.37(1.18
0.6 0.1/4.99/1.12| | 4.93/0.95| |5.11{1.08 4.99| 1.03 499 1.03| |5.52|1.18
0.4|5.10|1.07| | 5.06/1.00| |5.30{1.00 5.24| 1.17 4.98| 1.05| |5.24|1.24
Analyses univariées Analyses univariées

U(Yl) U(Y1)
0.2 0.1|5.14|1.01] [ 4.94{1.08] |4.92/0.96 5.14| 0.99 4.78| 0.97| |5.02|1.09
0.4|4.74/0.90| | 5.05[0.95| |5.12{1.11 5.17| 1.03 5.25| 1.13| |5.00]1.20
0.6 0.1/4.96/1.03| | 5.17{0.99| |4.77/1.06 4.93| 0.94 499 1.03| |5.17{1.16
0.4/5.15/1.00| | 4.97/0.95| [5.13/0.96 5.09| 1.05 4.78] 0.91| |4.88/0.96

u(Y2) U(Y2)
0.2 0.1/4.81/0.98] | 5.01/1.11| |4.94{1.04 5.23| 1.03 4.85] 0.99| [4.99/0.96
0.4/5.11/1.01| | 5.17{1.08| [5.27/0.96  4.95| 0.97 5.18| 1.04| [5.40(1.03
0.6 0.1/4.88/0.99| | 5.12/0.96| |5.06/1.01 5.04| 0.98 5.02| 1.03| [5.24/1.15
0.4{4.95/1.09| | 5.05/0.98| [5.02/0.99 4.97| 0.99 4.83] 0.97| [4.98/1.03

U(Y1 ou Y2) U(Y1 ou Y2)
0.2 0.1|9.58/1.93| | 9.27|2.10| |8.01{1.70 10.07| 2.04 9.06| 1.91| [8.32|1.74
0.4/9.48/1.85| | 9.39/1.92| (8.52(1.77 9.70| 1.99 9.87| 2.12| [8.56/1.91
0.6 0.1/8.55/1.76| | 7.82/1.55| |7.03/1.48 8.70| 1.81 7.79| 1.65| [7.33/1.78
0.4|8.82/1.88| | 7.68|1.55| |7.15/1.47 8.75| 1.90 7.44| 1.51| [7.17]1.54
U(YlouY2) b U(YlouY2) b

0.2 0.1/4.91/0.99| | 4.92/0.98| |4.13/0.97 4.93] 1.01 4.44| 0.95| [4.27/0.80
0.4/4.70/0.89| | 4.99/0.98| (4.47/0.95 4.94| 0.96 5.09| 1.11| (4.44/1.01
0.6 0.1/4.23/1.03| | 3.86/0.77| |3.66/0.78 4.47| 0.83 3.95| 0.87| [4.07[0.95
0.4|4.44|0.86| | 3.83/0.79| |3.68/0.74 4.60| 1.02 3.96| 0.82| |3.75/0.81

*S0 : Les individus sont sélectionnés aléatoiremétt : Les individus sont sélectionnés pour laleur
au trait Y1 ; S2 : Les individus sont sélectionpésr leurs valeurs aux traits Y1 et Y2.

U(Y)) : Probabilite de détecter 'association avecad ;.

U(Y1 ou Y2) : Probabilité de détecter I'associatanec au moins un des traits Y1 ou Y2 non ajustée
U(Y1 ou Y2)_b : Probabilité de détecter I'associatavec au moins un des traits Y1 ou Y2 corrigée pa
une correction de Bonferroni.
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Puissance

Les tableaux 24 et 25 (pages 121 et 122) montestmoyennes (écarts-types) des
statistiques d’association bivariées et univariéspectivement, en fonction des effets du
QTL (W*=0, 0.5%, 1% ou 3%), avec ou sans effets pléiomegs (0; =0 ou p, =+1),

de la force de la corrélation résiduele et du critere de sélection des individus sur un

échantillon de 1 000 individus. La figure 21 montes principales tendances des
statistigues des tests bivariées et univariées mhfiérents échantillonnages des
individus.

Statistiques d’association bivariées (Tableau 24)

Nous retrouvons des tendances déja bien connuasslelaadre de I'analyse bivariée de
traits quantitatifs corrélés. Quelque soit le medgénétique, la moyenneF augmente

lorsque l'effet du QTL b’/ h2) augmente indépendamment de et de o .

De plus, lorsque les individus sont sélectionné&satairement dans la population, la
moyenne de la statistique est plus grande en mrés#nn QTL a effets pléiotropiques
(ps =%1) gqu'en absence d’effets pléiotropiquep,(=0) et ceux d'autant plus si
Pz =—1. Néanmoins, poy =0.6, la statistique bivariée augmente relativeméent

situation oup; =0 seulement si le QTL induit des effets pléiotrogisjule sens opposés

(ps =-1). Les mémes tendances sont observées pour |le aaeesélection S1.

Quelgue soit le schéma de sélection des indivi80s $1 ou S2), ces résultats confirment
gue la puissance dépend de la force de la congladisiduelle. Si les effets induits par le
QTL sont de signes opposép(=-1) ou lorsque le QTL a un effet sur Y1 seulement
(ps =0), les moyennes des statistiques augmentent avemrri@ation résiduellep . La
tendance s’'inverse dans la situation ou les effetst de méme sensof =+1), la

moyenneu-F diminue si la corrélation résiduelle augmentenlirésulte que si la force de
la corrélation résiduelle est élevée £0.6), les moyennes des statistiques bivanégs

sont plus élevée dans le scénatio=0 que dans la situatiop, =+1 pour les schémas
de sélection SO et S1.

De maniére générale, la sélection augmente la nmeyda la statistique mais le mode de
sélection optimale des individus dépend du modéfletique simulé et de la force de la
corrélation résiduelle. Dans les modejes=0 et p, =-1, les plus grandes moyennes

des statistiques sont observées dans la situatidesoindividus sont sélectionnés sur un
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seul trait (S1) alors que dans le modgle=+1, les plus grandes valeurs sont observées
dans la situation ou les individus sont sélectisrsé les deux traits (S2).

Quelque soit la force d@, les moyennes des statistigye§ sont maximales pour le
modéle p, = -1 dans les scénarios SO et S1. Ceci reste vrairsentesi p est forte
(,=0.6) dans la situation S2. %i est faible, les plus grandes statistiques sorgrobss
sous le modelegy; = +1 pour la sélection S2. Ces tendances sont illustlaes la figure
21.a.

Statistiques d’association univariées (Tableau 25)

En général, les moyennes augmentent si I'effet @u '/ h>) augmente et varient peu
en fonction de la force de la corrélation résicuil.

Pour le trait Y1 et des niveaux fixés d€, les valeurs moyennes des statistiques
univariees sont trés similaires, quelque spit, dans des échantillons sélectionnés
aléatoirement. Les niveaux de puissances des asalysivariées de Y1 seront donc
comparables, quelque soit la présence ou non tsefiiotropiques. Appliquer des
sélections extrémes augmente les valeurs destisais (Figure 21.b). Pour la sélection
S1, les valeurs des statistiques T de Studentaanhentées selon un facteur constant
(=1.9) quelque soit le modele. De méme, les niveanpuissances restent similaires
quelque soit la force de la corrélation résidudlle) et le signe de la corrélation
géneétique. Au contraire, sous une sélection S2stitsstiques de Y1 ne varient pas de
maniere uniforme selon le modele génétique. Leswalmoyennes des statistiques sont
parmi les plus élevées et les plus faibles poumledeles a effets pléiotropiques = +1

et p; =-1 respectivement. Comme noté dans le cas bivariéche&ma de sélection
optimal dépend dep,. Lorsque p, =0 ou p,=-1, la puissance de détecter

I'association avec Y1 est meilleure sous une séle@1 que sous une sélection S2, alors
que sip; = +1, la puissance est meilleure si les individus sehéctionnés sur les deux

traits.

Pour le trait Y2, la statistique dépend clairemdat modele génétique simulé et de
I'échantillonnage (Figure 21.c). Si les individuent sélectionnés aléatoirement, les
valeurs moyennes des statistiques univariées detYYl2 sont trés similaires sous les
modéles a effets pléiotropiquep=+1), quelque soit la force de la corrélatigm.
Appliquer une sélection sur les individus augmdatstatistique de Y2 pour le modele
ps =+1. Cependant, la tendance inverse est observéel@amsdéle o, =-1. Dans ce

119



Chapitre 3 : Recherche de QTLs par analyse d'atsmtbivariée

scenario o, =-1), la moyenne de la statistique est la plus fodasdla situation SO.
Finalement, pour le modelp; =0, c’est-a-dire lorsque le QTL n’a pas d’effet suz,Y

les moyennes des statistiques sous S1 et S2 soséds et artificiellement augmentées
en raison de la corrélation résiduelle entre ledtstr et ceci d’'autant plus que cette
corrélation est forte.

Appliquer une sélection extréme des individus sarow deux traits (S1 ou S2) est
optimal pour les analyses univariées quand le Qduit des effets pléiotropiques de
méme sens sur les traitp{ =+1). Les moyennes des statistiques sont plus éleyées

dans le cas d’'une sélection aléatoire des individus

Lorsque le QTL induit des effets en sens oppoggs=-1), la sélection augmente la

valeur de la statistique pour Y1 seulement. Au reorg, la statistique de Y2 diminue
relativement a SO quelque soit le nombre de tegditsctionnés (S1 ou S2). Ces tendances
s’amplifient dans la situation S1 si la corrélatig@siduelle entre traits est fort@ €0.6).

Au contraire, si la corrélation est modérée=0.2), ces tendances s’amplifient dans la
situation S2. Finalement, dans la situation ouesaaht Y1 est associé au QTp{=0),

les plus grandes statistiques sont observées psugahantillons sélectionnés. Cependant,
la moyenne de la statistique d’association du ¥aitaugmente aussi artificiellement, en
particulier si les individus sont sélectionnéslssrdeux traits (S2).

120



Chapitre 3 : Recherche de QTLs par analyse d'atsmtbivariée

Tableau 24: Moyenne et écart-typ@-F) des statistiques bivariées estimés sur 1 000
individus lorsque le variant génétique est assauiétraits {’ >0%) en fonction de
I'effet du QTL sur les traitsif*/ h?), du signe de la corrélation génétiqag et de la
corrélation résiduelleo .

P ps  hIK n-F (sd)
SO S1 S2
02 0 0.005/0 3.69 (2.61) 10.10 (4.34) 9.23 (4.18
0.01/0 6.17 (3.32) 18.94 (5.86) 17.97 (5.74
0.03/0 17.02 (6.08) 59.02 (10.56) 55.30 (10.32
1 0.005/0.005 5.08 (2.99) 11.42 (4.86) 15.17 (5.41
0.005/0.01 7.45 (3.66) 14.07 (5.04) 19.08 (6.58
0.01/0.01 9.50 (4.42) 22.89 (6.86) 29.84 (7.89
0.03/0.03 26.90 (7.34) 72.04 (12.89) 92.88 (14.41
-1  0.005/0.004 7.26 (3.92) 13.91 (5.30) 9.57 (4.48
0.005/0.01 10.57 (4.36) 17.22 (5.65) 11.05 (4.88
0.01/0.01 13.69 (5.42) 27.72 (7.40) 19.29 (6.56
0.03/0.03 39.95 (9.40) 89.83 (13.86) 68.63 (13.23
0.6 0 0.005/0 4.88 (3.04) 11.26 (4.51) 9.96 (4.47
0.01/0 8.79 (4.04) 22.54 (6.75) 19.78 (6.16
0.03/0 25.04 (7.34) 69.67 (11.85) 62.92 (11.30
1 0.005/0.004 4.09 (2.69) 10.41 (4.49) 12.22 (4.78
0.005/0.01 6.36 (3.60) 12.67 (5.06) 15.60 (5.52
0.01/0.01 7.33(3.85) 20.35 (6.34) 23.81 (6.76
0.03/0.03 20.42 (6.53) 63.56 (11.19) 73.11(11.61
-1  0.005/0.004 13.70 (5.32) 20.94 (6.59) 16.02 (5.84
0.005/0.01 19.71 (6.52) 27.35 (7.55) 21.20 (6.92
0.01/0.01 26.06 (7.40) 42.83 (9.58) 34.26 (8.87
0.03/0.03 78.65 (14.17) 143.61 (19.15) 124.18 (17.77

*S0 : Les individus sont sélectionnés aléatoiremet : Les individus sont sélectionnés pour leur
valeur au trait Y1 ; S2 : Les individus sont sélmutés pour leurs valeurs aux traits Y1 et Y2.
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Tableau 25: Moyenne et écart-typ@+T) des statistiques univariées estimés sur 1 000
individus pour une MAF de 0.1 lorsque le variamégj@ue est associé aux traits

(h?>0%).

Yo,

Ps NI

SO

S1

S2

p-Y1l

p-Y2

p-Y1l

p-Y2

p-Y1l

p-Y2

0.2

0 0.005/0
0.01/0
0.03/0

1 0.005/0.005
0.005/0.01
0.01/0.01
0.03/0.03

-1 0.005/0.005
0.005/0.01
0.01/0.01
0.03/0.03

2.26 (1.01)
3.15 (1.01)
5.53 (1.06)

2.23 (1.00)
2.19 (0.97)
3.18 (1.00)
5.57 (1.01)

2.20 (1.01)
2.26 (0.99)
3.18 (1.04)
5.57 (1.01)

-0.03 (1.00
-0.02 (0.97
0.00 (1.00

2.20 (0.98
3.23 (1.02
3.19 (1.04
5.57 (0.98

-2.26 (1.01
-3.22 (0.97
-3.17 (1.04
-5.58 (1.04

4.23 (0.99)
5.95 (0.98)
10.69 (0.96)

4.15 (0.97)
4.19 (0.97)
5.96 (1.01)
10.64 (1.01)

4.18 (1.00)
4.21 (0.92)
5.95 (0.98)

10.68 (0.97)

0.98 (1.02
1.41 (1.00
2.33 (0.96

3.21 (1.07
4.21(0.99
4.72 (1.04
8.60 (1.07

-1.26 (0.99
-2.16 (0.99
-1.95 (1.01
-3.91 (1.01

4.02 (1.00)
5.78 (0.96)
10.34 (0.98)

4.99 (0.97)
5.36 (1.02)
7.06 (0.96)
12.28 (0.96)

3.15 (0.99)
2.69 (1.03)
4.56 (0.96)
8.51 (0.96)

2.59 (1.05
3.60 (1.00
6.34 (1.01

4.83(1.03
5.69 (1.07
6.93 (1.09
12.57 (1.13

0.36 (1.02
-0.60 (0.99
0.44 (0.97
0.29 (0.95

0.6

0 0.005/0
0.01/0
0.03/0

1 0.005/0.005
0.005/0.01
0.01/0.01
0.03/0.03

-1 0.005/0.005
0.005/0.01
0.01/0.01

0.03/0.03

2.23 (1.00)
3.13 (0.99)
5.55 (1.02)

2.22 (1.00)
2.25 (1.01)
3.17 (1.03)
5.55 (1.01)

2.20 (1.02)
2.23 (1.00)
3.10 (1.02)
5.52 (1.04)

0.00 (0.96
-0.05 (0.98
0.01 (0.98

2.24 (0.99
3.24 (1.03
3.18 (1.00
5.60 (1.03

-2.30 (1.02
-3.21 (1.00
-3.22 (1.01
-5.60 (1.05

4.19 (0.97)
6.01 (1.00)
10.62 (0.98)

4.17 (1.00)
4.17 (1.00)
5.97 (1.01)
10.70 (0.98)

4.13 (0.97)
4.15 (1.00)
5.99 (0.96)

10.68 (0.95)

2.35 (0.98
3.26 (0.97
5.44 (0.96

4.06 (1.02
4.79 (1.03
5.83 (1.01
10.47 (0.99

0.48 (0.95
-0.20 (1.00
0.70 (0.97
0.57 (0.93

3.89 (0.99)
5.64 (0.97)
10.08 (0.96)

4.58 (0.99)
4.90 (0.94)
6.52 (0.96)
11.48 (0.93)

3.23(0.97)
2.97 (0.99)
4.75 (0.97)
8.89 (0.92)

2.69 (0.97
3.87 (0.98
6.63 (0.96

4.59 (1.01
5.40 (0.99
6.58 (1.00
11.75 (0.99

0.81 (0.92
0.03 (0.97
1.11 (0.95
1.69 (0.88

*S0 : Les individus sont sélectionnés aléatoiremétt : Les individus sont sélectionnés pour laleur
au trait Y1 ; S2 : Les individus sont sélectionpésr leurs valeurs aux traits Y1 et Y2.
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Figure 21: Histogrammes des moyennes des statistiqueestsshivarieées baseé sur le
modele SURW-F) et univariéesy(T) de Y1 et Y2 par schéma de sélection : aléatoire
(S0), sélection sur Y1 (S1) ou sur Y1 et Y2 (S23dme N=1 000 individus, des

héritabilitésh? = h? =1% en fonction dep, et dep.

a) Analyses bivariées de Y1 & Y2
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Puissances relatives des tests bivariés et univesié

Les estimations de la puissance des tests de eétassociation avec au moins un des
traits Y1 ou Y2 en utilisant I'approche bivariée Bl$ont comparées aux niveaux de
puissance de détecter I'association par analysearniges de Y1 ou Y2 ajustée par une
correction de Bonferroni (U_b) au seuil nominal & (Tableau 26). La figure 22.a

montre les histogrammes des puissances dans led’'oas sélection aléatoire des

individus au seuil nominal de £@n fonction des variances expliquées par le QFlesu

traits Y1 et Y2(h?,h) pour N=1 000 individus et une corrélation résiteiatodérée ou

forte (0=0.2 ou p=0.6). Les histogrammes des puissances en fond&da force de la
corrélation résiduelle ou en fonction du schémaélection (SO, S1, S2) sont montrés
dans les figures 22.b et c lorsgife=0.5%, o, =0 et h* = =0.5% p, =+1, N=1 000
individus et p=0.2 ou 0.6.

Figure 22 : Estimations des niveaux de puissances (au $@tjildes analyses
bivariées (SUR) et univariées ajustés par une ctiorede Bonferroni (U_b) pour
différent jeux de valeurs des parametres et 1 00®@idus.

a) Estimations des puissances en fonction de thigitité au QTL pour des traits
modérément corrélésg(=0.2) ou fortement corrélésg=0.6) dans des échantillons
sélectionnés aléatoirement (S0).
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c) Estimations des puissances pour les sélectibret S2 selon la force de la
corrélation résiduelle p=0.2 ou p=0.6) et une héritabilitéy} = h? = 0.5%.

s1 s2

Puissance (10°°)
O WHAOIONY OWOO
0000000000~
O NWAOIONNOWOO

BSURBU_b B SUR BU_b

Comme pour les statistiques de test, les perforesada test bivarié dépendent du degré
de corrélation résiduelle entre les traits et ddidaction de la corrélation résiduell@ J

et de la corrélation genétique{). D’'une maniére géenérale, quelque soit la forcdade

corrélation résiduelle et le schéma de sélectmp]us grand gain de puissance est obtenu
dans la situation ou la corrélation génétique itedpar le QTL est négativepf = —1) et

ce gain est d’autant plus important que la conatatésiduelle est forteq=0.6).

Si les individus sont sélectionnés aléatoiremenguiie 22.a), I'analyse bivariée est
toujours au moins plus puissante que l'analyse ari@e avec un gain maximal si
P =—1. Pour les autres situations, le plus grand gaitvidarié vis-a-vis de l'univarié
est trouvé sig; = +1 si la corrélation résiduelle est modérge=0.2) et pour la situation

Ps =0 si les traits sont fortement corrélgs£0.6) (Figure 22.a).

Sous la sélection S1 (Figure 22.c), l'analyse ldeaest plus puissante que l'analyse
univariée dans la plupart des cas. Sa puissancégastement plus faible que celle
trouvée en analyse univariée dans les situationpoa0 et p=0.2 et dans la situation
ou p;=+1 et p=0.6. Pour des traits modérément corrélgs=0.2), les taux de
puissance sont égaux a 64.6% (SUR) vs 31.7% (U_h) s -1; 43.7% (SUR) vs 32.6%

(U_b) si p, =+1; 32.9% (SUR) vs 34.9% (U_b) g, =0 (N=1 000 individus).

Sous la sélection S2 (Figure 22.c), l'analyse ldeaest plus puissante que l'analyse
univariee quando; =-1 et quandp; =0 et p = 0.6. Pour tous les scéenarios restant,

'analyse bivariée basée sur le modele SUR mordgseniveaux de puissance identiques
ou légérement inférieurs a ceux des analyses u@édsarContrairement a ce que I'on a pu
observer jusqu’a présent, si les traits sont madéné corrélés =0.2), la puissance de

I'analyse bivariée est meilleure g, = +1 que sip; =-1.
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Les meilleurs niveaux de puissance des analysesi®®s et univariees dépendent du
nombre de traits sélectionnés. SF0.2, les puissances maximales des analyses l@garié

et univariées sont trouvées dans la méme situat@st-a-dire lorsquep, = +1let sous

une sélection S2 (72.5% pour SUR vs 72.9% pour USb)es traits sont fortement
corrélés (0=0.6), la puissance maximale de l'analyse biva®es¢ trouvée dans la

situation oup, = -1 et sous la sélection S1 (94.5%) tandis que lasspoie maximale de
'analyse univariée est trouvée gj, = +1 et une sélection S2 (56.8%). Comme montré

dans le tableau 26, toutes ces tendances sontvébsepour différentes valeurs des
parametres et pour des tailles d’échantillons da@d=ndividus.

A travers ces résultats, on a pu voir que le plusriveau de puissance dépendait de la
corrélation résiduelle, des effets du QTL et duésch de sélection des individus. En
effet, elle est la plus forte sous un modeéle ggunétpour lequel le signe des corrélations
induites par le QTL et par la résiduelle est oppesé&e d’autant plus que la corrélation
augmente. Ceci reste vrai quelque soit le schemaétlection quand la corrélation
résiduelle est élevée. Au contraire, le meilleuxtde puissance bivarié est obtenu sous le
modele a effets pléiotropiques induisant des effietsnéme sens lorsque les traits sont
modérément corrélés et sélectionnés sur les daifis. tr
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Tableau 26: Taux de puissances (p=)(es analyses bivariées et univariées sous
différents jeux de parametres.

212 S0 S1 S2
NP P h/H, SUR Ub SUR Ub SUR Ub
1000 02 O 0.005/0 | 0.008 0.008 0.329 0.349 0.273 0.277
0.01/0 0.072 0.068 0.901 0.913 0.872 0.888
0.03/0 0.785 0.789 1.000 1.000 1.000 1.000
1 0.005/0.003 0.032 0.013 0.437 0.326 0.725 0.729
0.005/0.01| 0.127 0.072 0.675 0.510 0.889 0.891
0.01/0.01 | 0.277 0.153 0.966 0.932 0.999 0.998
0.03/0.03 | 0.995 0.949 1.000 1.000 1.000 1.000
-1 0.005/0.003 0.132 0.023 0.646 0.317 0.280 0.068
0.005/0.01| 0.393 0.077 0.844 0.316 0.406 0.038
0.01/0.01 | 0.610 0.150 0.994 0.918 0.893 0.468
0.03/0.03 | 1.000 0.976 1.000 1.000 1.000 1.000
06 0 0.005/0 | 0.034 0.012 0.440 0.323 0.325 0.21f
0.01/0 0.234 0.060 0.967 0.925 0.926 0.845
0.03/0 0.977 0.816 1.000 1.000 1.000 1.000
1 0.005/0.005 0.016 0.015 0.368 0.399 0.514 0.568
0.005/0.01| 0.094 0.096 0.564 0.602 0.760 0.797
0.01/0.01 | 0.140 0.130 0.926 0.930 0.982 0.988
0.03/0.03 | 0.930 0.904 1.000 1.000 1.000 1.000
-1 0.005/0.003 0.613 0.022 0.945 0.293 0.763 0.079
0.005/0.01| 0.899 0.079 0.990 0.310 0.934 0.04p
0.01/0.01 | 0.989 0.148 1.000 0.909 1.000 0.550
0.03/0.03 | 1.000 0.997 1.000 1.000 1.000 1.000
300 02 O 0.005/0 | 0.001 0.001 0.074 0.074 0.008 0.009
0.01/0 0.002 0.003 0.013 0.013 0.075 0.080
0.03/0 0.051 0.048 0.880 0.895 0.850 0.864
1 0.005/0.005 0.001 0.000 0.011 0.007 0.046 0.058
0.005/0.01| 0.005 0.002 0.024 0.014 0.079 0.089
0.01/0.01 | 0.010 0.006 0.124 0.089 0.286 0.306
0.03/0.03 | 0.211 0.117 0.963 0.920 0.995 0.994
-1 0.005/0.003 0.003 0.002 0.027 0.009 0.006 0.000
0.005/0.01| 0.015 0.001 0.062 0.006 0.017 0.001
0.01/0.01 | 0.024 0.001 0.222 0.086 0.088 0.011
0.03/0.03 | 0.551 0.106 0.991 0.908 0.932 0.530
06 0 0.005/0 | 0.000 0.001 0.120 0.086 0.006 0.008
0.01/0 0.009 0.004 0.014 0.008 0.085 0.056
0.03/0 0.204 0.069 0.955 0.900 0.913 0.83p
1 0.005/0.003 0.001 0.001 0.015 0.016 0.021 0.029
0.005/0.01| 0.002 0.002 0.017 0.027 0.051 0.061
0.01/0.01 | 0.005 0.002 0.102 0.124 0.150 0.18f
0.03/0.03 | 0.112 0.104 0.925 0.943 0.968 0.978
-1 0.005/0.003 0.026 0.000 0.107 0.010 0.042 0.000
0.005/0.01| 0.103 0.004 0.229 0.012 0.119 0.000
0.01/0.01 | 0.185 0.005 0.583 0.077 0.395 0.018
0.03/0.03 | 0.960 0.120 1.000 0.880 1.000 0.575

*S0 : Les individus sont sélectionnés aléatoiremétt : Les individus sont sélectionnés pour laleur
au trait Y1 ; S2 : Les individus sont sélectionpésr leurs valeurs aux traits Y1 et Y2.
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3.4.Conclusions de I'étude d’association pour des
individus non apparentés

Le criblage du génome pour 'association avec kedre utilise un échantillon d’hommes
non apparentés et sélectionnés pour des valeusedhd&-score< -2) ou élevées (Z-
score> 0.5) de la densité osseuse dans le but d’augmémtpuissance de détecter
I'association.

Cette approche de sélection des individus a souggntutilisée pour des études de
liaisons (Devoto, Spotila et al. 2005; Kaufman,gdsty et al. 2008; Sims, Shephard et al.
2008; Willaert, Van Pottelbergh et al. 2008; Zha®pl-Church et al. 2009) mais
rarement dans les études d’association (Sims, @hemt al. 2008; Kung, Xiao et al.
2010) malgré le gain de puissance apporté parpm diéchantillonnage (Allison 1997,
Allison, Heo et al. 1998; Abecasis, Cookson et 2001). En raison de la taille
relativement petite de notre echantillon NEMO, au8NP ne montre d’évidence pour
'association a I'un ou l'autre des phénotypes dscdre a LS ou FN au seuil conservatif
pour un criblage du génome de 1.7%10.05/298 783).

Cependant, le gain de puissance apporté par latiséledes individus pour des valeurs
extrémes nous a permis d’identifier trois régiodg2; 15q14; 22q11) avec un seuil de
significativité inférieur & 18 par analyse jointe de Z-LS et FN. A notre connaissa
aucune de ces régions n'a été rapportée associgevariation de la DMO dans la
littérature. Il est intéressant de noter que derigas régions, sur le 15914-15 et le 22g11,
contiennent des génes potentiellement intéressguitsont exprimés dans le muscle
squelettique.

Les résultats d’association bivariés et univariésé&é comparés en termes des niveaux
de signification statistique et des rangs des SNEstifies par I'une ou l'autre des
approches. Tous les meilleurs SNPs identifiés ealya@ univariée étaient également
retrouvés en analyse bivariée. Inversement, degauw SNPs sont retrouves fortements
associés par les analyses bivariées mais n'atretigrees le seuil nominal de 5% par les
approches univariées, sachant que ces comparasonfaites sans aucun ajustement des
niveaux de signification pour les tests multiples.

Nous avons évalué les performances du test d'agsmtibasé sur le modéle SUR

(Seemingly Unrelated Regression, (Zellner 1962)Qocehparé les niveaux de puissances
relativement aux tests univariés basés sur les le®atassiques de régression linéaire.
L’intérét du modéle SUR est de permettre des effétgetiques différents sur chacun des
traits. Nous avons conduits des simulations extessipour le cas de deux traits

guantitatifs corrélés. L'effet du QTL avait, ou pdgs contributions égales en termes de
la force des effets et de leurs directions surtiiai$s. De plus, nous avons simulé des
échantillons d’individus sélectionnés ou non poes daleurs extrémes d’une distribution

normale. Jusqu’ici, les performances des testsriBwaont été étudiées dans des
échantillons d’'individus non apparentés ou pourfdeslles sélectionnées aléatoirement
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dans la population. La plupart du temps, les madsigposaient des effets génétiques
identiques sur les traits (Yang, Tang et al. 2@ng, Pei et al. 2009).

La puissance dépend des effets du QTL sur lesstrdé la force de la corrélation
residuelle phénotypique et des signes des comakainduites par le QTL et la corrélation
résiduelle. Ces résultats coincident avec des &tpdécédentes de la littérature pour
'analyse de liaison (Almasy, Dyer et al. 1997;i#din, Thiel et al. 1998; Amos, de
Andrade et al. 2001).

Dans des échantillons sélectionnés aléatoiremenis metrouvons des tendances de
puissance bien connues. L’analyse bivariée est plussante que I'analyse univariée

lorsque le QTL exerce des effets pléiotropiquedesitraits. Cette augmentation relative
de puissance est la plus grande si le signe deslations induites par le QTL et par la

résiduelle est en sens oppose.

Pour tous les modeéles génétiques évalués, la possdes analyses bivariées et
univariées est meilleure dans des échantillongdiVidus sélectionnés pour des valeurs
extrémes de la distribution que sélectionnés ak&sb@nt dans la population, mais aucun
schéma de sélection évalué n’est optimal sur limbde des modeéles. Appliquer une
sélection extréme sur un seul des traits (S1) dodeemeilleures performances
relativement a une sélection sur les deux trai23 §5le QTL affecte un seul des traits ou
si le QTL exerce des effets pléiotropiques de sgposés. Inversement, appliquer une
sélection sur les deux traits (S2) montre des nivede puissance supeérieure Vis-a-vis
d’une sélection sur un seul des traits (S1) siTé @ffecte les deux traits, avec des effets
de méme sens.

D’une maniére générale, dans des échantillonstg@ieés, I'approche bivariée basée sur
le modéle SUR montre de bien meilleure performanee I'approche univariée lorsque
les effets induits par le QTL sont en sens opposasement, pour les autres situations,
les puissances sont relativement similaires. Deiégnaintéressante et contrairement a ce
gue I'on peut observer dans des échantillons aftéatda puissance du test bivarié de
détecter I'association dans des échantillons séleuts peut étre la plus grande lorsque
les effets induits par le QTL sur les traits samn@Eéme sens plutdt qu’en sens opposé.

Deux études ont évalué la puissance des testsodiaen bivarié par simulations dans
une population de sujets non apparentés pour iatioar de la DMO (Liu, Pei et al. 2009;
Yang, Tang et al. 2009). Ces deux publicationsisetit des modéles basés sur des
modeles GEE (Generalized Estimating Equations nd.iand Zeger 1986). Liu (Liu, Pei
et al. 2009) développe une approche pour I'analiagsociation bivariée combinant deux
modeles linéaires généralisés pour un trait quiélga quantitatif. Ces deux modeles ont
des termes d’erreurs corrélés et sont combinés wasysteme d’équation unique grace
au modele SUR. Ce modele assume des effets géetilifférents sur chacun des traits.
La seconde étude (Yang, Tang et al. 2009) étudmiissance du test d’association basé
sur le modéle classique des GEE. Ce modele imposeéime effet génétique sur les
traits. Le test est donc basé sur un seul deglibatte comme le test univarié.
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Ainsi, lorsque le QTL affecte avec la méme contiiiru chacun des traits, la puissance
du test bivarié basé sur des GEE sera meilleureeglie évaluée dans notre étude, basée
sur le modéle SUR. Inversement, si le QTL n’affquas les traits de facon similaire, la
puissance sous le modéle GEE sera moins bonneetlaedvaluée sous le modele SUR.
Suposer les mémes effets génétiques réduit lagndedu test bivarié par rapport au test
univariée lorsque le QTL affecte un seul des trdits modele GEE est donc plus
approprié lorsque le QTL exerce des effets plépmtpaes similaires sur chacun des traits.
Cependant, les effets genétiques induits par le @drt rarement connus a priori. Le
modele SUR, quant a lui, permet de considérer flets génétiques différents sur chacun
des traits tout en tenant compte de la structud@lation entre les traits.

Ainsi, comme montré dans cette étude, que ce swis dles échantillons sélectionnés
aléatoirement ou non, le modéle SUR est trouvé @nsraussi puissant et dans certaines
situations bien meilleur que les approches uniearibasées sur des modéles de
régression linéaire, méme quand le QTL n’exercedfeffets pléiotropiques sur les traits.
Au vue de nos résultats de simulations, le modietrié basé sur le modéle SUR semble
performant pour détecter I'association de traits&lés et montre au moins une puissance
eéquivalente sans augmenter l'erreur de type lfivetaent aux analyses univariées.
Néanmoins, distinguer des effets pléiotropiquedfete site spécifiques est un véritable
challenge, méme par des approches bivariées.
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Chapitre 4

4. Méthodes d’'association dans des données
familiales

Dans le cadre d’'un atelier international Geneti@lfxsis Workshop 16 dont I'objectif est
de comparer des méthodes d’analyses a partir dedeudonnées réelles issues de la
population de Framingham, nous avons utilisé déwmritdlons de familles dont les
valeurs quantitatives simulées mimaient au miews dénotypes de maladies
cardiaques.

Grace a ce large échantillon de données familialeas avons évalué trois méthodes
d’association pour des traits quantitatifs. Pous dwlividus apparentés, une approche
intéressante est celle proposée par Fulker (FulReerny et al. 1999), permettant de
tester I'association dans la méthode d’analyseaioh basée sur la décomposition de la
variance (paragraphe 2.1.1). L’association du QVé&caun marqueur est modélisée par
son effet sur la moyenne phénotypique. Cette métlaodté généralisée par la suite par
Abecasis (Abecasis, Cardon et al. 2000) pour degalégies de taille plus complexe

avec le test du QTDT (Quantitative Trait Disequili;n Test). Le test d’association est,

dans ce contexte, robuste a la stratification dpuladion. En effet, les scores des
génotypes aux marqueurs sont décomposés en deugosantes orthogonales, une

composante entre-famille qui prend en compte lenpim&ne de stratification et une

composante intra-famille qui n’est significativeé uprésence d’association.

Pour augmenter la taille effective des individuss ggn compte dans I'estimation du
parametre d’association, Havill (Havill, Dyer et 2005) proposent d’utiliser également
linformation apportée par les fondateurs. Cettearde est le test QTLD (Quantitative
Trait Linkage Disequilibrium). Contrairement autt€¥TDT, le test QTLD est sensible &
la stratification de population.

Une autre approche est de supposer que les conmessater et intra-familles sont
identigues comme le modéle du Measured Genotype),(Gposé par Hopper (Hopper
and Mathews 1982; Boerwinkle, Chakraborty et aBG)9 Ce modele exploite a la fois
les variations entre les familles et intra-faméml Le modele d’association MG, basé sur
un modele linéaire mixte, a été proposé comme li@mative puissante pour la détection
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de QTL (Havill, Dyer et al. 2005; Aulchenko, de Kog et al. 2007). Comme pour les
tests QTDT et QTLD, ce modéle nécessite I'estinmatie la composante polygénique ce
qui peut étre long en temps de calcul. Aulchenkal ¢2007) ont proposé une extension
du test MG adaptée aux données de criblage du géndfim de sélectionner seulement
un sous ensemble de marqueurs pour tester I'atisocavec le test MG, les phénotypes
sont d’'abord ajustés pour la composante polygénijaemodeéle d’association repose
alors sur une régression linéaire classique posrdbmnées de sujets non apparentés.
Seulement les SNPs les plus significatifs songegegbur I'association par le test MG.
Cependant, comme pour le test QTLD, le test MGsesisible a la stratification de
population.

Toutes ces méthodes introduisent un test d’assatidans la méthode de décomposition
de la variance permettant de tenir compte des latioBs familiales. Ces trois tests
d’association QTDT, QTLD et MG sont applicables slales données familiales, mais
different dans la quantité d’information utiliséeup tester I'association. MG tient compte
de tous les individus génotypés et phénotypés ajoesles méthodes de décomposition
orthogonale (QTLD et QTDT) n'utilisent qu'un souffeetif de cet échantillon. Pour
QTDT, I'échantillon est encore plus réduit, cartest n’utilise pas I'information apportée
par les fondateurs. En conséquence, QTDT pourtaiiguer de puissance relativement a
QTLD ou MG. Cependant, a la fois QTLD et MG peuvétte affectés par une
association allélique due a une stratification deypation.

La puissance relative des ces trois méthodes @'au@ peu étudiée (Havill, Dyer et al.
2005; Aulchenko, de Koning et al. 2007). L'objeadé I'étude GAW16 été d’explorer

'erreur de type 1 et de comparer la puissancdivelale ces trois méthodes (QTDT,
QTLD et MG) pour lanalyse d’association de tragsantitatifs dans des données
familiales de grande taille.

4.1. Matériel et méthode

4.1.1.Les données GAW16

La population de Framingham est suivie depuis 1%48jectif étant d’identifier les

facteurs communs ou les caractéristiques contribaax maladies cardiovasculaires en
suivant son développement sur une longue périoderdps et dans un large groupe de
participants qui n’ont pas encore développés depgymes pour les maladies cardiaques
ou qui ont déja souffert d'une attaque cardiaguétude s’est orientée sur les facteurs
génétiques associés a l'élaboration d’'une maladidi@-vasculaire. Les prélevements
ADN ont commencé dans les années 1990 et en 20@7pliase de génotypage a été
effectuée sur environ 550 000 SNPs répartis surléogénome. Le jeu de marqueurs est
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issu d’'une puce Affymetrix 500K (Gene chip Humanpdimg 500K) ainsi que de SNPs
additionnels de genes candidats (50K Human Geneasedd?anel).

Lesdonnées simuléeslans le cadre du congres sont issues du problese ®tal, 200
réplicats ont été générés. Seulement les phénotgpssindividus sont simulés, les
génotypes étant fixés.

Les traits quantitatifs simulés sont :

— le taux de TriglycérideslG)

— le taux de « bon » cholestérdlPL : High Density Lipoprotein)

— le taux de « mauvais » cholestérol (LDL : Low Dénsgipoprotein)
Ainsi que les covariables sexe, age et alimentgioet).

La moyenne d’age simulée, basée sur la populat®orFmingham, est de 43 ans
(min=19 ans et max=80 ans).

La covariable age est décomposée en 13 classezinehd’intervalle égale a 5 ans et la
covariable alimentatiori)jet) est ordinale (de 4 a 16).

Modéles génétiques Pour chaque réplicat, les phénotypes HDL, LDL €t dnt été
simulés sur la base des modeles génétiques suivant

HDL = o jgesratiis s+, X8, +h, x3 +1h xg +hxag+ phx a+] apolx f,
th xa

LDL = ,[/Louégestratiﬁe x0T+ hﬁl X bﬁl + hﬂz X k)?z + Disx 93 + IBAX 94+ psx CAYOM pzx 8,
+[bpoly] x hyqy + hx b

TG= [[TGlégeStratifié cex T+ X9, +h,* G+ Bx G+ Bax G +[ gpol}/x Doyt A* 9

ou h est la valeur des variables explicatives déstsegénes majeurs et des effets
polygéniques notés respectivement :

- (o, ap, 03, 04, 01) €t [apoly] pour HDL

- (B1, B2, B3, Ba, Ps, 82) et [bpoly] pour LDL

- (v1, s, 81) et [gpoly] pour TG

- (04X PBs) est I'effet d’interactions entre, et fs.
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Le modele de simulationest montré dans la figure 23.

Figure 23: Modéle de simulation

Les corrélations phénotypiques entre les trailesehéritabilités (en % sur la diagonale)
de chacun des traits sont indiquées dans le tablgaant :

HDL | LDL TG
HDL | 60% | -0.21| -0.28
LDL 55% | 0.24
TG 40 %

4.1.2. Méthodes d’association pour données familiales

Nous reprenons les mémes notations utilisées tautoag de ce manuscrit. Les
phénotypes des individus de la famille i sont repnéés par le modeéle linéaire suivant :

Y =utBxgtcte
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Sous un modele additif, on définit le score génioyp g« au marqueur d’un individu k
dans une famille i par :

1 SsiAlAL
Ox =10 SIALA2
-1 SiA2A2

Le vecteur yest le vecteur des phénotypes de la familleyi+ N(x,Q ). B est le

coefficient de I'effet du marqueur ; et @ sont les effets aléatoires polygéniques et
résiduelles de la famille i, de moyennes nullegestariances respectiveg et o°.

L’effet aléatoire ctient compte des liens d’apparentés entre leiohas.

Les coefficients de la matrice de variance/covaeaphénotypique entre des individus k
oi+o? sik=I

et | de la famille i sont données pa®,, = )
20, xgi sik# |

ou @, est la matrice des coefficients d’apparentemetreates apparentés k et | de la
famille i (paragraphe 1.1).

Modele du Measured Genotype (MG)

Le modéle d’association ddeasured Genotype(Boerwinkle, Chakraborty et al. 1986)
est basé sur une régression linéaire mixte a efféttoires C. La moyenne phénotypique
M, de I'individu k de la famille i est donnée par :

Hy = 1+ B g,

2 2 il —
o;+o;g sik=1

et la variance du modéle eSt, = _
20, x0F sik# |

Le test d’associationMG entre le locus marqueur et le trait porte suparametre de
régressior (=0 vs p#0). Sous I'hypotheése nulle Hp=0), il N’y a pas d’association
entre le locus marqueur et le phénotype/et 1. Pour faire ce type de test, on utilise le
test du rapport des vraisemblances. Sogfatstatistique du rapport des vraisemblances
suit un y* a 1 degré de libertéf).

On remarque que dans le calcul du score génotypigudous les individus k de la
famille i sont pris en compte.
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Modéle de décomposition orthogonale des scores g&mques

On peut décomposer le score génotypiguen deux composantes orthogonales (Fulker,
Cherny et al. 1999) sous la formey; = E(g,)+( g~ H &)
ou

— E(g,) représente la moyenne du score génotypique dévidu k de la famille i

sachant sa place dans la fratrie (variation ersdédmilles).
— 0, — E(g,) représente la deéviation du score génotypique obsepar rapport a

I'attendu pour l'individu k (variation a I'intérieudes familles).

Posons :

(1.8)

{hk = E(gy)
Wy = gy — E(q)

L’association avec le marqueur est modélisée par :
My = 1+ B XBy + B, x Wy

ou b, et w, sont les composantes génotypiques inter et iatrales ; 5 etf, sont

respectivement l'effet génotypique moyen au locogeeles familles et I'effet de la
déviation génotypique par rapport la moyenne (gérique) attendue pour I'individu k
de la famillei .

Le test d’associationrepose sur le paramety®, qui représente I'effet de I'association a
l'intérieur des familles. Sous I'hnypothese nullg, =0, on ne peut mettre en évidence

une association entre le marqueur et la variatiortrdit a l'intérieur des familles. Le
parameétref3, est estimé. Sous I'hypothése alternatiy® € 0), il existe une association
entre la variation du trait a l'intérieur des faedl et la variation des génotypes au
marqueur. La statistique du rapport des vraisencelasuit sous I'hypothése nulle i

a 1 degré de liberté.

- Quantitative Trait Disequilibrium Tes{QTDT)

— Si lindividu k est un fondateur, le score génotye b, est égale ag, et
Wy =gy — R =0.

— Sil'individu k est un apparenté, notongd® M le pére et la mere de l'individu k
de la famille i.
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Pour une famille nucléaire ou k est I'individu de la fratrie |, aveqg individus dans la

fratrie, lesscores génotypiquesnter (b, ) et intra (v, ) familles sont définis selon la

place de l'individu dans la famille par :

_+ 0
w siles parents sont typés
Qk :b = n g
Z—'k si au moins un des parents n est past
kN
W =0 — h

ou g,, O, etg, sontles scores génotypiques du pére, de la ntede Bindividu k

dans la famillei et n est le nombre de germains dans la fratnesn avecn le
nombre d’individus dans la famille i.

Pour une famille plus complexe et seulement sipl®nts sont typeéd), s’écrit plus

généralement sous la forme :

+
%—wa si aucun des parents'n est fondat
b, = +
Or, th : \
— 5 si seulement le pére est un fondatt

On remarque que lds, sont tous identiques a l'intérieur d'une mémei&aue taillen .

- Test duQuantitative Trait Linkage Disequilibrium(QTLD)

— Sil'individu k est un fondateurb, est égale a0 et = g, .

— Si lindividu k est un apparenté, les scores gépigtyes sont identiques a ceux

définis pour le test QTDT.

Pour ne pas porter a confusion nous not@msw, ) les scores génotypiques inter

et intra-familles calculés pour le test QTLD. Ledste d’association est :

H; =+ B xh + B, x W,

Sous I'hypothése nulleZf, =0 et S5 est estime€), on ne peut mettre en évidence une

bY

association entre la variation du trait a l'intériedes familles et la variation des
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génotypes au marqueur. La statistique du rappsrvdesemblances suit yy a 1 degré
de liberté.

Exemple :

Nous donnons ci-dessous un exemple du calcul dapagantes orthogonales des scores
génotypiquesh, et w, dans une famille avec 2 fratries (I=2) pour latpuebus les

individus sont génotypés. Les scores génotypiqoes les trois tests d’association MG,
QTDT et QTLD sont données dans le tableau. PourQTés scores génotypiques des
composantes inter et intra-familles pour des irtligi apparentés sont identiques pour le
test QTDT et QTLD, nous ne les montrons pas datebla.

[atat}——Ca142 MG | QTDT QTLD

Qi b, W b Wi

I E—— o A1AL | 1 1 0 0 1

| AlAl || AlA1] | AlA2 }}——@25/2) Fondateur A1A2 0 0 0 0 0
fratrie 1 cratie 1 | ATAL [ 1 172 | 12
n;=3 1 _3 AlAl 1 1/2 1/2
|\A2A2 | ’AIAZJI = A1A2 0 1/2 -1/2

fratric 2 Fondateur| A2A2| -1 -1 0 0 -1

nz=2 Fratrie 2 | A2A2 | -1 -1/4 | -3/4
n=2 AlIA2 | 0 | -1/4 | 14

Les deux tests d’association (QTDT et QTLD), basé&sune décomposition orthogonale
des scores genotypiques, n'utilisent pas le ménmebr® d’individus pour le calcul des

composantes inter et intra-familles. Pour le teEDQ (Abecasis, Cardon et al. 2000), le
génotype des fondateurs est inclus dans la comfmsgater-familles, alors que pour le

test QTLD (Havill, Dyer et al. 2005), le génotypesdfondateurs est inclus dans la
composante intra-familles.

Familles informatives et taille effective des échdilons utilisés

Pour certaines configurations des individus et rseles données génotypiques
disponibles, les fratries ne sont pas informatites. fratries non informatives sont celles
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pour lesquelles on ne peut mettre en évidence ariation a l'intérieur de la fratrie. La
fratrie de I'individu k est non informative dans Isituations suivantes :

— Si les deux parents sont des fondateurs typésustlés deux homozygotes alors
quelque soit le germain k dans la fratrie, tous désotypes des enfants sont
identiques, on ne peut mettre en évidence de @riatl'intérieur de la fratrie et

O = E(gy)-

En effet, si les parents sont homozygotes AlAd. £ g,,=1) ou A2A2
(9, = 9,,=-1), alors tous les enfants sont soit A1Ad, €1 et b =1) soit A2A2
(9, =-1 eth =-1). Si les parents sont pour I'un A1Al (par exéang, =1) et pour
lautre A2A2 (g,, =-1) alors tous les enfants sont forcément A1AR £0 et

b =0).

il H .
— Si au moins un des parents n’est pas tymKé:(zi) et s’il n'y a qu'un seul
k r]|

individu k dans la fratrie |1 =1) ou, si tous les enfants de la frattiesont de

méme génotype homozygote ou hétérozygote alore@ent mettre en évidence
de variation a l'intérieur de la fratrie g}, = E(g,).

D’une maniére générale, les fratries informativescds deux tests d'association (QTDT
et QTLD) sont celles pour lesquelles :

— Si les parents sont des fondateurs typés: au mainsles parents doit étre
hétérozygote.

— Ou: si au moins un des parents n'est pas typgautiqu'il existe au moins deux
enfants dans la fratrie de génotypes différents.

Ces trois méthodes d’association QTDT, QTLD et Mi#érent dans la quantité
d’information, utilisée au marqueur, pour testesociation. En effet, la méthode MG
utilise tous les individus génotypés alors que QTE®TTLD n’utilise qu'une partie de
cet échantillon. De plus, QTDT utilise encore madfiaformation relativement a QTLD.
Pour QTDT, si l'individu k est un fondateur aldree contribue pas dans I'estimation de
I'effet d’association intra-famillew, . Le nombre effectif d’individus est le nombre

d’individus apparentés tel que la composante ifanadle soit différente de 0w, # 0).

Tandis que pour QTLD, le nombre d’individus pris eampte est I'ensemble des
individus apparentés et fondateurs tel gqyesoit différent de 0.
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4.2. Stratégies d’'analyse

Choix des traits quantitatifs étudiés pour les anaises d’association

Les traits quantitatifs utilisés pour cette étudetde taux de Triglycérides (TG) et le taux
de « bon » cholestérol (HDL), ainsi que les infdiioras sur les covariables mesurées a la
premiere visite pour les trois générations. Darexjak réplicat, les traits ont été ajustés
pour I'age puis pour le sexe a I'aide d’'une simmélgression ou I'age est regroupé en 13
classes. Les valeurs résiduelles de HDL et TG thtuélisées comme les deux traits
d’intéréts.

TG ne suivant pas une distribution normale, noasohs transformé en utilisant la

méthode de Yalcin et al (2004) basé sur les rdrgfait obtenu est nommé : TG_R.

Les analyses ont été conduites avec le logicigsstue R.

Nettoyage des données génotypiques

Les données génotypiques non filtrées ont été ibeaea partir de la puce Affymetrix
500K (Gene chip Human Mapping 500K). Elles ont fédtéées sur la base du score de
confidence BRLMM (Bayesian Robust Linear Model witMahalanobis distance)
développé par la société Affymetrix. Le seuil detrest fixé au niveau standard %2. Nous
avons nettoyé ces données par :

— Exclusion des SNPs avec un taux de données mamgusupiérieur a 5%, une
position sur la carte inconnue ou une fréquencd'allele mineur (MAF :
Minor Allele Frequency) inférieure a 1%.

— Tous les génotypes d'un individu sont mis a zérem taux de données
manquantes est supérieur a 5%.

— Exclusion des SNPs significatifs a I'nypothése ede I'équilibre d’'Hardy-
Weinberg (p-valugl0®).

— Les génotypes sont mis a zéro pour tous les ingvak la famille si le SNP
montre une erreur de transmission mendélienne.

Choix des vrais génes majeurs

Trois genes majeurs ont été sélectionnés sur leendsomes 8 et 19. Le gemg situé

sur le chromosome 8 avait un effet pléiotropiqueTss et HDL. Deux génes co-localisés
a, et , sur le chromosome 19, avaient un effet sur HDureteffet sur HDL et TG
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respectivement. Pour étudier I'erreur de type 1,«faux » géne majeur a été choisi
aléatoirement sur le chromosome 7.

A partir de ces genes majeurs, nous avons identifiés les SNPs dans une région de
100kb de part et d'autre du vrai gene majeur. Gagons définissent les régions
candidates pour étudier la puissance et I'erredyple 1 des tests d’association.

Pour chacune de ces régions candidates, le ceeffide corrélation®du déséquilibre de
liaison entre le variant causal et le SNP a étéuévavec Haploview 4.1 (Barrett, Fry et
al. 2005) sur 737 fondateurs.

Le tableau 27 donne les principales caractérissigies SNPs testés : la position en paires
de base (bp), le nom du SNP, la fréquence deltatiéneur (MAF), le symbole pour les

génes majeurs, la part de variance attribuablefet’géne majeurd’) pour HDL et TG

et le coefficient de corrélation®du déséquilibre de liaison entre les alléles duegén
majeur et chaque SNP non assocfé<g0.003) mais génétiquement liés.

Tableau 27: Caractéristiques des SNPs testés (causaux efausaux)

o A 2 2 r
Chr| Pos (bp) SNP MAF (%) Géne | og(HDL) o (TG) (symbole)
7 24 734 008| rs2521760 12.7 aucun
24 822 557| rs102156921.0 0.002 (aucun)
19 794 163| rs170916%10.0 0.002dz)
8 19868 351 rs3200218 21.7 |o4 0.3% (DOM) | 0.4% (ADD)
19 943 326| rs4244457 32.9 0.003) (
46 010 146| rs11083561718.2 0 (@2)
' 0.001 61)
46 089 501| rs8103444 244 |ay 0.2% (ADD) | - 0 61)
19 0.3% 0.3%
[¢
46 210 613| rs8192719 249 |61 (ADD +10%) | (ADD -15%) 0 (o)
46 335 684| rs163193]1 13.5 0 (o)
0 (61)

On observe que 2% des individus mesurés a la premigite prennent des traitements
pour diminuer le taux de « mauvais » cholestér@Ll(L. En J,, les homozygotes pour

l'allele majeur et les hétérozygotes répondent &raieement médicamenteux. Pour ces
individus, le taux de HDL augmente de 10% etlxtde TG diminue de 15%.
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Echantillon de familles

Tous les individus non apparentés (187 singleton®tal) ont été exclus. Sur un total de
940 pedigrees, 704 ont ensuite étés sélectionmés cantenaient aux moins 2 individus

non fondateurs avec des données génotypiques motghéues. Sur un total de 12 407

individus, aprés reconstitution des familles cortgdea partir des données réelles de
Framingham, 6 009 avaient des données phénotypiques

Selon le SNP, entre 5826 et 5995 avaient uneuvgleénotypique et génotypique et
parmi eux, environ 10% étaient des fondateurs.ailke tmoyenne des familles variait de
4 a 639 individus avec en moyenne 8 individus panilfe.

Analyses

Toutes les analyses d’association ainsi que ledesitratification ont été effectués en
utilisant la commandagtld de SOLAR 4.0.7 (Almasy and Blangero 1998).

Le test de stratification proposé par (Fulker, @Qlgeet al. 1999) et utilisé par SOLAR
4.0.7 repose sur les hypothéses suivantes:

Ho:ﬂb:ﬂw
H 5, # B,

Sous H, la statistique du rapport des vraisemblancesusiita 1 degré de liberté.

Nous avons évalué les trois méthodes d’associd@rDT, QTLD et MG) dans des
données familiales sous plusieurs conditions :

- Distribution du trait TG. En effet, les tests sbaciation sont utilisés dans un
cadre de décomposition de la variance et utilis@nhéthode du maximum de
vraisemblance. Ces méthodes sont sensibles arfaati@r des traits.

Notation: TG_R.

- Avec/sans linclusion de la covarialret. En effet, cette covariable affecte le
niveau de triglycérides et est corrélée entre merdame méme famille.

Notation: HDL_Diet, TG_Diet.

- Les tests d’association QTLD et MG étant sensildela stratification, nous

avons comparé les résultats obtenus selon quetiémme compte ou non des
SNPs significatifs au seuil nominal de 5% pourdst tde stratification. Dans ce
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cas les valeurs dy; des tests d’association QTLD et MG ont été miséra dans
les réplicats pour lesquels le SNP était signifigadur le test de stratification.

Notation: QTLD|S, MG|S.

Pour chacun des traits (HDL, HDL_Diet, TG, TG_D&tTG_R) et chacun des SNPs
sélectionnés dans la région, nous avons effectutrdes tests d’association (et le test de
stratification) pour chaque réplicat. Nous calcgldes moyennes et écarts-types des
statistigues des tests d’association sur 200 @plidNous montrons aussi les moyennes et
écarts-types des parametres d’association (camfficide régression) en annexe. Le taux
d’erreur et la puissance sont définis comme la gntigm de réplicats dont la statistique

du x?dépasse la valeur nominale.

Nous avons évalué I'erreur de type 1 sous deuxthgges :

* Absence d'association et absence de liaison

Les résultats sont montrés aux SNPs rs2521760.@215692. Le premier a été
choisi aléatoirement sur le chromosome 7 et lerskeoété sélectionné dans une
région de 100kb autour du rs2521760 tel que lauvade déséquilibre de liaison

r’soit minimum (Tableau 27).

* Absence d’association en présence de liaison

Deux SNPs sur le chromosome 8 (rs17091651 et rg&Z34et deux sur le
chromosome 19 (rs11083567 et rs1631931) ont éeeta@inés dans les régions
du chromosome 8 et 19 tel que le déséquilibre alsoln avec les génes majeurs

soit minimum ¢* < 0.003) (Tableau 27).

La puissance des tests est estimée pour les \@aesgnajeursr, sur le chromosome 8
et a,, 9, sur le chromosome 19. Ces deux SNPs sont #42Qkb) mais non associes
(r’=0).

Les trois tests d’association, ainsi que le tesstcgtification, suivent une loi dg? a 1

degré de liberté sous I'hypothése nulle. On s’dti@mune moyenne de 1 et une variance
de 2 (écart-type 1.41) sur les 200 réplicats.
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4.3. Résultats

Caractéristiques des distributions des traits

Le tableau 28 montre les principales caractérissqdes distributions des traits (HDL,
TG et TG_R) calculées pour 200 réplicats : moygnnécart-type) des valeurs des traits,

du kurtosis, du skewness et I'estimation de lamasante polygéniquent).

Tableau 28: Caractéristiques des distributions des trait®yenne (écart-type)

moyenne
(écart-type)
HDL 57.48 (13.45)  0.59(0.18) -0.008 (0.03) 0.53 (0.02)
TG 131.34 (68.88) 16.09 (14.50)  2.47 (0.57)| 0.30 (0.03)

TG_R| 249.30(68.80) -0.02(0.01) 0.003 (0.01) 0.33 (0.02)

Trait Kurtosis Skewness 2h

La composante polygénique est plus forte pourdie iDL que pour TG Q.53+ 0.0: vs
0.30+ 0.0%). Contrairement a TG, HDL ne s’écarte pas des ctaniatiqgues d’une
distribution d’une loi normale. Transformer le tr@dG (TG_R) augmente légérement la
valeur de la composante polygénique.

Caractéristiques des distributions des tests

Hypothéses nulles

Les tableaux 29 et 30 montrent les estimations egugis des moyennes Ecarts-types)
des statistiques dy; sous I'hypothése nulle. Pour les trois tests QTQRTLD et MG,
nous montrons les estimations sous I'hypothésesdiate d’association et absence de
liaison (Tableau 29) et sous I'hypothése d’abseatiassociation en présence de liaison
(Tableau 30) avec et sans les SNPs significatifs b test de stratification (QTLD|S,
MG]|S). Nous montrons également les erreurs delygpeniveau nominal de 5%. Le taux
d’erreur pour le test de stratification est donagéglla derniere colonne.
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Tableau 29: Moyenne des estimations des statistiques desd&ssociation£ écart-type moyen) et des erreurs de type 1 (p-néf)=5
sous I'hypothése d’absence d’association et abs#atiaison

p-nominal=5%
Trait Chr SNP QTDT QTLD QTLD|S* MG MG|S*
QTDT | QTLD QTI;D|S MG M(*5|S Strat**
rs2521760| 0.48(0.62)| 0.82 (1.00), 0.82 (1.00) 0.73 (0.85)| 0.72 (0.86) 0% 1% 1% | 0% 0% 1%
HDL 7
rs10215692 0.99 (1.16)0.51(0.61)| 0.46(0.56)| 0.44(0.53)| 0.42(0.53) 4% 0% 0% | 0% 0% 7%
HDL . rs2521760| 0.48(0.62)| 0.82 (1.00), 0.82 (1.00) 0.73 (0.86)| 0.73 (0.86) 0% 1% 1% | 0% 0% 1%
Diet rs10215692 0.99 (1.17)0.51(0.61)| 0.46(0.56)| 0.44(0.53)| 0.42(0.53) 4% 0% 0% | 0% 0% 7%
s . rs2521760| 0.86 (1.10) 1.00 (1.15) 0.97 (1.15) 0.64(0.70)| 0.60(0.69) 3% 4% 4% | 1% 1% 8%
T
rs10215692 1.44(1.89)| 1.98(2.49)| 1.77(2.22)| 1.32(1.70)| 1.23(1.61)] 11% 18% 15% | 8% 7% 3%
rs2521760| 0.87 (1.16) 1.00 (1.16), 0.94 (1.16) 0.62(0.64)| 0.56(0.63) 4% 4% 4% | 0% 0% 11%
TG_Diet 7
B rs10215692 1.43(1.78)| 2.03(2.52)| 1.86(2.28)| 1.35(1.74)| 1.25(1.62)] 10% 17% 16% | 8% 7% 2%
rs2521760| 0.99 (1.28) 0.92 (1.24)| 0.76 (1.03), 0.48(0.63)| 0.44(0.62) 5% 4% 2% | 1% 1% 7%
TG_R 7
B rs10215692 1.32(1.68)| 0.92(1.22) 0.92 (1.23) 1.30(1.65)| 1.29(1.66) 9% 3% 3%| 8% 8% 1%

*: Test d’association aprés avoir retiré les SNigsificatifs pour le test de stratification.
** . Proportion de SNPs significatifs pour le telg stratification avec p-nominal=5%
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Tableau 30: Moyenne des estimations des statistiques desd&ssociation£ écart-type moyen) et des erreurs de type 1 (p-néf)=5

sous I'hypothése d’absence d’association en présgmdiaison

Trait [Chr |  SNP QTDT | QTLD | QTLD|S™ | MG MG|S p'nom'r:al_S% : _
QTDT | QTLD |QTLDI|S MG | MGJS Strat

8 rs17091651 1.03 (1.12)1.36(1.51)| 1.36(1.51)| 0.93 (1.01) 0.93 (1.01) 2% 7% 7% | 3% 3% 0%

HDL rs4244457 | 1.50(1.79)| 1.03 (1.36) 0.60(0.92)| 0.63(0.79)| 0.51(0.75) 6% 6% 1% | 1% 1% | 21%
Lo | 1511083567 0.85(0.97)0.48(0.63)| 0.38(0.53)| 0.40(0.51)| 0.37(0.52)| 2% 0% 0% | 0% 0% 7%
rs1631931 | 1.86(2.02)| 0.72 (1.09)] 0.61(0.85)| 1.08 (1.24) 0.99 (1.19), 12% 2% 1% | 2% 1% 8%

HDL 8 rs17091651 1.03 (1.12)1.36(1.50)| 1.36(1.50)| 0.93 (1.01)| 0.93 (1.01) 2% 7% 7% | 3% 3% 0%
rs4244457 | 1.50(1.79)| 1.03 (1.37), 0.60(0.93)| 0.63(0.79)| 0.51(0.74) 6% 6% 1% | 1% 1% 21%
Diet 19 rs11083567 0.86 (0.98)0.48(0.64)| 0.38(0.53)| 0.40(0.51)| 0.37(0.52) 3% 0% 0% | 0% 0% 7%
rs1631931 1.86 (2.02)0.72 (1.09), 0.62(0.85)| 1.08 (1.24), 1.00 (1.19)] 12% 2% 1% | 2% 1% 7%

8 rs17091651| 0.70(0.88)| 0.93 (1.31)| 0.88(1.32) 0.89 (1.10)| 0.83 (1.12) 1% 4% 4% | 5% 5% 11%

TG rs4244457 | 1.76(1.87)| 1.27 (1.47), 0.99 (1.33)| 0.65(1.13)| 0.61(1.12) 14% 7% 5% 3% 3% 13%
19 rs11083567 0.75 (0.9%)1.11 (1.22)] 1.03 (1.18) 0.55(0.77)| 0.53(0.77) 1% 4% 3%| 2% 2% 5%
rs1631931 0.93(1.35)1.19 (1.41), 1.10(1.33)| 0.62(0.79)| 0.61(0.79) 6% 9% 7% | 1% 1% 2%

rs17091651 0.73 (0.90)0.92 (1.31)] 0.85(1.31) 0.89 (1.13)] 0.84 (1.14) 1% 4% 4% | 5% 5% 11%
TG 8 [ Trsa244457| 1.82 (1.97)| 1.29(1.51)| 0.97 (1.34) 0.66(1.19)| 0.60(1.18)| 14% 7% 5% | 3% 3%| 13%
Diet 19 rs11083567 0.76 (1.00)1.10 (1.26)] 1.01 (1.19) 0.54(0.78)| 0.53(0.78) 1% 4% 3%| 1% 1% 5%
rs1631931 0.94 (1.27)1.18 (1.37)| 1.09 (1.30)| 0.62(0.73)| 0.60(0.73) 4% 7% 5% | 0% 0% 2%
8 rs17091651 0.75 (0.99)0.89 (1.22)| 0.77 (1.16) 0.80 (0.89)] 0.74 (0.89) 2% 4% 3%| 1% 1% 8%
TG R rs4244457 | 1.52(1.74)| 0.75 (1.20), 0.66(1.20)| 0.52(0.98)| 0.49(0.99) 9% 4% 4% | 3% 3% 14%
19 rs11083567 0.73 (1.03)0.66(1.15)| 0.66(1.16)| 0.50(0.69)| 0.50(0.69) 2% 1% 1% | 0% 0% 2%
rs1631931 0.97 (1.29)0.85 (1.04)| 0.79 (0.98)| 0.75 (0.93)| 0.74 (0.93) 2% 3% 2% | 1% 1% 2%

; (:) ;?r]sél(i’é’;\;spciation apres avoir retiré les SNBsificatifs pour le test de stratification ; *®roportion de SNPs significatifs pour le test datdication avec p-
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Les estimations empiriques des trois tests d’aasoni donnent des résultats presque
similaires que le SNP étudié soit lié ou non awmparphisme fonctionnel. En général,
les taux d’erreur sont plus petits ou proches dul s@minal 5% pour les trois tests
d’association excepté au SNP rs10215692 (chromosnpur TG. De méme, sur le
chromosome 8, on observe un exces de résultatsicagifs pour le test d’association
QTDT au rs1631931 pour HDL (p-nom=12%) et rs4244@8ur TG (p-nom=14%). Les
taux d’erreur restent inchangés selon que I'onnéenompte ou non de la covariable
« Diet » (HDL vs HDL_Diet et TGvs TG_Diet). Comme attendu, enlever les SNPs
significatifs pour le test de stratification dimala moyenne de la statistique pour QTLD
et MG. Aprés correction pour la normalité (TG_Rf krreurs de type 1 sont légerement
diminuées, en particulier pour QTDT et QTLD. De meam intéressante, on n’observe
pas d’inflation de I'erreur de type 1 pour le tnagn normalisé TG.

Les mémes tendances sont observées pour les moydemstatistiques de test. Elles sont
relativement proches des valeurs attendues entesttbles selon que I'on ajuste ou non
les résidus pour la covariable Diet.

Pour chacun de ces tests, les erreurs de typetlpemrhes des valeurs attendues. Les
tableaux 34 et 35 en annexe (pages 164 et 165)rembries estimations des effets

alléliques (coefficients de régressig), B, .5 et les effets moyens inter-famillg,, 8,

standardisés par la variance du trait) sous lex tgpotheses nulles de non association.
Ces estimations restent similaires selon que lflenne compte ou non de la covariable
Diet (HDL vsHDL_Diet et TGvs TG_Diet) et ne varient pas en fonction de la nditéha
du trait TG excepté pour QTLD. Les moyennes destefalléligues du SNP considéré
sont toutes proches de 0.

Hypothése alternative

Le tableau 31 montre les estimations empiriques rdegennes £ écarts-types) des
statistiques duy;/ lorsque le marqueur étudié est en associationctdiravec le
polymorphisme fonctionnel. Nous montrons dans lele@u 32 les proportions de
résultats significatifs pour des seuils nominauxiéle et 0.1%. Le tableau 36 en annexe
montre les estimations empiriques des effets gliés sous I'hnypothése d’association.
Les résultats sont reportés avec et sans les Sftficaitifs pour le test de stratification.
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Tableau 31: Moyenne des estimations des statistiques desd&ssociation£ écart-type moyen) et des erreurs de type 1 (p-néf)=5
sous I'hypothése d’association

p-nominal=5%

. TLD|S MG|S
Trait | Chr | SNP TDT TLD Q " MG "

Q Q OTDT | QTLD QTI;D|S MG |v|<*5|s S:Eiat
8 . | 17.88(6.28) 30.65 (8.51) 27.18 (11.51) 30.96 (8.24) 27.88 (11.55) 100%| 100% 91%| 100%| 91%| 9%
HDL 1o a, 1.38 (1.35) 3.79(2.42) 3.56 (2.59) 9.56 (4.29)  8.62 (5.05) 7% 49% 46%| 92%| 83%| 11%
0, 7.13(3.80) 9.80(4.42)  9.77 (4.48) 17.00 (5.79) 16.90 (6.00) 80% 95% 95%| 100%| 99%| 1%
8 a, |17.87(6.28) 30.64(8.51) 27.17 (11.51) 30.96 (8.22) 27.88 (11.54) 100%| 100% 91%| 100%| 91%| 9%
F[')'ije'; 1o a, 1.38 (1.35) 3.79 (2.41) 3.56 (2.59) 9.57 (4.28)  8.62 (5.05) 7% 49% 46%| 92%| 83%| 11%
0, 7.13(3.80) 9.80(4.42) 9.76 (4.48) 17.00(5.79) 16.89 (6.00) 80% 95% 95%| 100%| 99%| 1%
. 8 a, 2.21(2.46) 6.18 (4.44) 5.88(4.67) 10.93(5.54) 9.92(6.31) 16% 61% 59%| 91%| 83%| 11%
19 o, 3.11(2.87) 8.28(5.03) 7.97(5.29) 12.91(5.28) 12.13(6.16) 28% 81% 78%| 99%| 92%| 7%
TG 8 a, 2.21(2.35) 6.29(4.39)  6.01(4.60) 11.11 (5.34) 10.19 (6.07) 16% 61% 59%| 91%| 83%| 11%
Diet 19 o, 3.15(3.00) 8.35(5.15) 8.04(5.42) 13.05(5.32) 12.28(6.22) 32% 81% 77%| 99%| 92%| 7%
e R 8 a, 3.35(3.16) 4.75(4.05) 4.67 (4.11) 13.04(5.85) 12.67 (6.34) 33% 47% 46%| 98%| 94%| 4%
B 19 o, 5.15(3.58) 7.72(4.56)  7.46 (4.64) 18.21 (5.89) 17.46 (7.04) 57% 77% 75%| 100%| 95%| 5%

*: Test d’association aprés avoir retiré les SNigsificatifs pour le test de stratification.
** : Proportion de SNPs significatifs pour le telg stratification avec p-nominal=5%
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Tableau 32: Puissances pour des seuils nominaux de 5%, D4 %i.

Trait Geéne p-nom =1% p-nom=0.1%
QTDT | QTLD|S* MG|S* |QTDT | QTLD|S* MG|S*
a, 100% 91% 91% 89% 91% 91%
HDL a, 0% 13% 63% 0% 1% 34%
o, 49% 73% 99% 15% 35% 92%
a, 100% 91% 91% 89% 91% 91%
HDL_Diet a, 0% 13% 63% 0% 1% 34%
o, 49% 73% 99% 15% 35% 91%
a, 6% 41% 71% 2% 11% 43%
6 o, 10% 53% 86% 2% 26% 52%
. a, 6% 41% 71% 2% 11% 43%
TG_Diet
- o, 10% 53% 85% 3% 26% 54%
a, 13% 21% 88% 10% 3% 58%
TeR o, 27% 50% 93% 11% 21% 86%

*: Test d'association apres avoir retiré les SNigsificatifs pour le test de stratification.
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Comme attendue, pour TG, la moyenne des estimatiog$ est Iégérement plus élevée

si le trait est ajusté pour la covariable Dietwatume différence n’est observée pour HDL.
Pour QTDT et MG, les moyennes sont plus élevéesylmr le trait est normal (TG
TG_R). Ceci reste vrai si I'on prend en comptettatgication. La tendance inverse est
observée pour QTLD.

D’une maniere générale, pour un trait et un SNhéphestimation de la moyenne de la
statistique est toujours plus grande pour MG|Sejours plus petite pour QTDT. Ces
moyennes sont entre 1.5 et 6.2 fois plus grandes P5|S que pour QTDT. Pour
QTLDIS, ce rapport est compris entre 1.0 et 2.4 f@sultats sont consistants avec la
quantité d’information utilisée. En effet, pourtkst MG, le nombre effectif d’'individus
pris en compte dans I'estimation ¢& est le nombre total d’'individus phénotypés et

génotypés. Les deux tests d’association basés reurdécomposition orthogonale des
scores genotypiques (QTDT et QTLD) n'utilisent qu'sous effectif de cet échantillon.
Seulement les individus (phénotypés et génotypégntaau moins un parent
hétérozygote, si les deux parents sont typés, amans deux individus (phénotypés et
génotypés) de génotypes différents dans la fragrienoins de deux parents sont
génotypés, sont pris en compte dans I'estimatiola @@mposante intra-famille. De plus,
la méthode QTDT n'utilise que les individus appaéenpour I'estimation de la
composante intra-famille alors que la méthode QTuMlise tous les individus
(apparentés et fondateurs). Nous donnons dandleata 33 les caractéristiques de la
répartition des individus aux SNPs fonctionneléeetombre effectif d’individus utilisés
pour chacun de ces tests.

Tableau 33: Caractéristiques de la répartition des individugs SNPs fonctionnels et
nombre d’individus informatif pour chacun des teb&ssociation.

Chr | Variant| #phéno| #géno ztpggrr:g #fondateurs| QTDT | QTLD | MG™
1846 2 436

8 a, 6009 6130 5854 590 (3.17) (2.40 5854
2120 2719

19 a, 6009 6275 5995 599 (2.83 (2.20 5995
2 240 2 839

19 o 6009 6275 5995 599 (2.69 2.11) 5995

*: nombre effectif (Rapport de I'effectif utiliggar MG sur I'effectif du test considéré) d’indivisipour
I'estimation de la composante intra-famille.
** - nombre effectif d’individus pour I'estimatiode la composantg .

Pour les trois variants fonctionnels, les tailléfeatives des échantillons varient peu
relativement a I'effectif de MG. La plus grandeféience est observée en(ratio = 3.17
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et 2.40 pour QTDT et QTLD) et la plus petite érfratio = 2.68 et 2.11 pour QTDT et
QTLD).

On observe cependant des grandes différences @sisnation des moyennes des
statistigues qui ne peuvent étre expliguées que lpar différences des tailles
d’échantillons. Pour HDL, relativement a MG|S, lempports des moyennes des
statistiques des tests d’association sont pluggélew; eta, qu'enoy. Par exemple, pour
QTLDIS, le ratio des moyennes des statistiquede&42 (=8.62/3.56) em et de 1.73
(=16.90/9.77) end;. De méme, pour QTDT, ce rapport est plus élevé ogn
(ratio=6.25=8.62/1.38) o4, (ratio=2.37=6.90/7.13) qu’en, (ratio=1.56). Il faut noter

que leffet taille des deux SNRs, et § est le méme (Tableau 26% (HDL) = 0.3%)
avec une MAF similaire (21.7% et 24.9% payietd; respectivement).

Si on compare les moyennes des statistiques poumé&me test, alors on observe
également de trés grandes variations dans lesrpenfices des modeéles. Lorsque I'on

teste I'association de HDL avec QTDT et QTLD|Snlayenne duy?est environ treize et
huit fois plus grande em, qu’en a, ; la part de variance attribuable aux variants
fonctionnels varie dans le méme sensi(HDL):O.C%% et aﬁz(HDL):O.Z%), au
contraire, la taille effective des individus vaere sens oppose (1 846 vs 2 120agvs

a,). Pour les deux variants fonctionnels liés maia associés du chromosome 19, (

d1), les tailles effectives sont similaires (ratidd34). et méme si les difféerences des
moyennes des statistiques sont moins marquéesndgennes restent toujours plus
élevées eng, quen a, (ratio=5.17, 2.74, 1.96 pour QTDT, QTLD|S et MG|S

respectivement).

Pour TG, les estimations des moyennes des stagstigno, et d; varient dans le méme
sens que les tailles effectives d’échantillons (@aib 33) mais dans le sens inverse de
leffet taille du geéne ¢ (TG)=0.4% et g, (TG)=0.3%). Limpact du traitement
médicamenteux eby est relativement mineur, seulement 2% de la ptipnlaépond au
traitement pour HDL et TG.

Le tableau 36 en annexe montre les moyennes desadehs des effets alléliques
obtenues pour les trois analyses d’associatiorffdt’allélique au variantr, pour HDL
est nettement supérieure aux effets observés dtesarariants fonctionnels. Le sens des
estimations des effets alléliques (coefficientsrélgression) est consistent pour les trois
tests d’'association et chaque méthode donne enmmeyes mémes estimations.

Lorsque le seuil nominal diminu, les niveaux despance restent bons uniquement avec
a4 pour le trait HDL et MGJ|S (Tableau 32). Pour QTERT QTLD|S, les niveaux de
puissance diminuent de maniere dramatique, il asepemple impossible de détecter le
varianta, pour le trait HDL par le test QTDT pour des sed#s1% et 0.1%. Pour TG, la
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puissance reste relativement correct pguseulement et avec TG normalisé (TG_R). Les
puissances sont illustrées dans la figure 24 pouatiant causatr, avec HDL et TG_R

et pour les variantg, et 5, avec HDL.

Figure 24 : Puissance pour des seuils nominaux de 5%, 10/4.% pour HDL et TG_R
enay (en haut) et eny/6; pour HDL (en bas)

Puissances des tests d'association en alpha4 pour H DL (gauche) et TG_R (droite)
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4.4. Conclusions de I'étude GAW16

En conclusion, les résultats montrent que le modelsleasured Genotype (MG) est plus
performant que les modéles d’association utilisam décomposition orthogonale des
scores geénotypiques (QTDT et QTLD), méme en terwmmhpte des résultats de

stratification. QTDT, quant a lui est le moins pemant des trois. Ces résultats sont
consistants avec les résultats de simulation obtpau deux autres études (Havill, Dyer
et al. 2005; Aulchenko, de Koning et al. 2007).

Ces résultats montrent aussi que les trois mod&les similaires dans I'estimation de
l'erreur de type 1. Comme cela a été mentionnéHzaiill (Havill, Dyer et al. 2005),
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lerreur de type 1 de QTDT et QTLD n’est pas augm@ensous I'hypothese nulle
d’absence d’association en présence de liaisorerigigmt, il faut noter que les tests sont
ici réalisés dans des échantillons de familleg&® grande taille. Bien que l'effet gene du
variant causal soit tres petit (entre 0.2% et 0,4 trois tests ont une assez bonne
puissance (>90% pour un seuil nominal de 0.1%) éteatier I'association directe pour
HDL et deux des trois variants causamet o,.

Lorsque le seuil nominal diminue, la puissance t@sts reste bonne uniquement pour
MG. Pour ces trois modeles d’association, la puissast la plus petite pour le variant
fonctionnel avec le plus petit effet taillerf) et pour le trait le moins héritable (TG ;

h?=30%). On remarque aussi que les performancessimedéles d’association différent

grandement pour les deux polymorphismes fonctianiéls mais non associés du
chromosome 194, et g,). La puissance ed, est bien meilleure qu’err, alors que les

parts de variance sont peu différentes (Saint ®isfitezica et al. 2009).
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Comparer difféerentes méthodes d’analyse génétiqoer prechercher des loci
potentiellement impliqués dans la variation detdraiomplexes corrélés a été le fil
conducteur de ce travail. Dans le cadre de |'étledernaladies monogéniques, un certains
nombres de méthodes on été mises au point et sersoriés efficaces. Avec les
importants progrés des puces a ADN, qui ont pedaisecueillir des quantités énormes
de données génotypiques, de nouvelles approches|@maliser et identifier des loci
génetiques impliqués dans des maladies multifadlesi ont été développées. La
composante génétique pour ces maladies est enafj@reamtestable, mais la contribution
des loci sur la variation du trait est souvent ti@ble, ce qui nécessite d'utiliser des
meéthodes puissantes pour avoir une bonne capagitdétéction des loci génétiques
impliqués dans la variation phénotypique.

Les progres de la médecine générale ont permisidexntomprendre les maladies et

grace au développement de l'ingénierie médicala jom relier les pathologies a plusieurs
mesures phénotypiques. Cela a conduit & dévelamgseméthodes d'analyses jointes de
traits corrélés, qui permettent d'analyser ces éesrsimultanément. L'objectif de ce

travail a été de comparer la puissance de plusied@thodes pour I'analyse de traits

multivariées avec d'autres méthodes, classiqueunt#isées dans un cadre univariée, tant
du point de vue de l'information apportée par lesqueurs au niveau de la liaison et de
I'association.

Ce travail de comparaison s’est d’abord effectuésda cadre de la base de données
familiale du projet collaboratif NEMO, dont I'objicest de caractériser la composante
génétique de la densité osseuse. L'originalité eteéchantillon est que ces familles ont
été sélectionnées par des hommes ayant des vhksgss de la densité osseuse aux sites
squelettiques du rachis lombaire (LS) ou du cofaur (FN). Dans le méme contexte,
un nouvel échantillon de sujets non apparentés aa@tstitué regroupant des hommes
sélectionnés pour leurs valeurs phénotypiques.aifi@urs, dans le cadre du congrés
GAW16 nous avons comparé plusieurs méthodes d'sealgns des données familiales,
pour des traits quantitatifs mimant au mieux dekthes cardiovasculaires.

La premiére étape de I'étude NEMO a été la reckalehQTL en utilisant I'information
apportée par le marqueur au niveau de la liaisoétgfue par des méthodes de type
« non paramétrique », basées sur le modéle de gésition de la variance (VC). Nous
avons comparé deux approches pour rechercher des & €ffets pléiotropiques sur la
variation des traits. La premiére approche repaseise simple extension du modele VC
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univarié au modele bivarié pour I'analyse jointetidgts corrélés. Une méthode classique
est de contraindre le parameétre de corrélation tggree aux bornes de I'espace des
valeurs possibles. La deuxieme approche reposdesucombinaisons linéaires des traits
d’intéréts LS et FN, obtenus par des méthodes diectidn de la dimension telles que
'analyse en composantes principales (ACP). Nabjeatif était d’évaluer le gain apporté
par ces deux approches relativement aux analyskaistens univariées, qui ignorent les
corrélations entre les traits. La plupart du temlgs,ocalisation de genes a effets
pléiotropiques est basée sur la consistance démnside liaison identifiées d’'une part,
par I'analyse de liaison du premier axe de vanmtibune ACP et d’autre part, par
'analyse univariée des traits d’'intéréts LS ou Néus avons donc également comparés
les résultats avec ceux obtenus par les deux preemes de variation d'une ACP.

Quelque soit I'approche utilisée, dans nos donnégsgggions de liaison localisées sont
relativement similaires. Si en théorie les analydediaison bivariées peuvent améliorer
la détection de QTLs a effets pléiotropiques, extigue, le plus grand gain du bivarié est
obtenu lorsque la corrélation induite par les sffgénétiques et environnementaux est
négative ce qui n'est pas le cas dans notre étlidiser des méthodes sophistiquées peut
parfois étre un plus, mais dans les scénarios étudour la recherche de loci par la
liaison, 'ensemble des méthodes évaluées donesmnedultats a peu prés equivalents.

Ce travail a été étendu a lidentification de QThrda recherche de l'association
géneétique pour la variation de la DMO. Nous avoosgaré le modele d’association
bivarié basé sur le modele SUR (Seemingly UnrelRegression). La particularité de ce
modele est de permettre des effets génétiquesatit@sur chacun des traits.

Les résultats ont montré que pour certaines dasngddentifiées, la signification de
'association de I'analyse bivariée est bien maikeque celle de I'analyse univariée.
L’analyse d’association jointe semble donc étre ajmgroche intéressante pour les études
a grande échelle. Ceci nous a amené a dévelopmeétunle de simulation dans des
échantillons de sujets non apparentés et recepk#s des criteres variables vis-a-vis de
la valeur des phénotypes étudiés. Nous avons daluéles performances relatives des
tests d’association univariées et bivariés pouédihts modeles génétiques et différents
modes de sélection des sujets. Les résultats ontréngue la méthode d’association
bivariée, basée sur le modele SUR, étaient au nawissi puissante et souvent meilleure,
gue I'analyse univariée, méme quand le QTL n'exepzs d’'effets pléiotropiques sur les
traits.

On peut noter qu’aucun variant localisé dans legons de liaison identifiées par le
criblage du génome n’a été retrouvé significativetrassocié a la variation de la DMO
par le criblage du génome pour I'association. Rlus raisons sont possibles. Bien que
deux stratégies complémentaires ont été réalisBasdaugmenter la puissance de
I'étude, c’est-a-dire, sélection des individus axtrémes des valeurs de la distribution
dans la population générale et analyse jointe ohts tcorrélés LS et FN, pour des
guestions évidentes de codt, I'étude d’associaioété conduite dans un échantillon
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relativement petit. On pourrait également envisager dans ces régions de liaison, des
alleles distincts au méme loci (hétérogénéité iglké) ou sur différents loci
(hétérogénéité non allélique), donnent lieu indépemment a une augmentation ou a une
diminution de la variation de la DMO. Contrairemeéntia recherche de QTL utilisant
linformation apportée les marqueurs au niveau adidison, I'hétérogénéité allélique
peut diminuer les performances de détecter uneciasem génétique entre le locus du
variant causal et le locus marqueur. Les variaatss@&ux contenus dans les régions,
identifiées par la liaison, peuvent donc ne pas @ftectés par I'association.

En ce qui concerne la comparaison des diversesoahéthutilisées dans le cadre du
congres GAW16, nous avons évalués trois méthodassiques d’association pour
lanalyse de traits quantitatifs dans des donnéesililes. Ces approches étaient le
modele du Measured Genotype (MG), reposant sur asteta linéaire mixte dans lequel
les relations entre apparentés sont pris en codgte la matrice des effets polygéniques.
La deuxieme approche reposait sur une décompositidhogonale des scores
génotypiques, le test du QTDDQyantitative Trait Disequilibrium Teset son extension,
le QTLD (Quantitative Trait Linkage DisequilibriynNos résultats ont montré que le
modele MG est plus performant que les modeles o@sson utilisant une
décomposition orthogonale des scores genotypiqR&®T et QTLD), méme en tenant
compte de la stratification de population. En eftces trois modéles sont similaires
dans leurs erreurs de type 1, nous avons montréagoissance est bonne uniquement
pour le modele MG.

Nous avons pu remarquer tout au long de ce trguaill’analyse de traits multifactoriels

pose un probleme d’ordre méthodologique. Au regded effets modestes que I'on
cherche a détecter et du nombre de marqueurs,téstés important que I'analyse soit

menée avec précaution quant aux possibles biaispeuvent affecter la qualité des
résultats. Par exemple, les erreurs de génotypagda stratification éventuelle de la

population sont autant de facteurs a prendre esid@mtion afin de rendre compte de la
validité et de la fiabilité des résultats obtenus.

Au cours de ce travail nous avons souvent étédsntar le temps pour mener a bien
toutes les comparaisons possibles entre les dvarsthodes. Nous n’avons pas évalué la
puissance des tests de liaison bivariés dans nos#ds NEMO, de futures investigations
seraient nécessaires pour comparer les performangpsiques relatives de ces tests de
liaison. De méme, a partir des données familialddME6, il serait intéressant de
comparer la puissance des analyses d’associatilisant des échantillons de familles
relativement a des échantillons de sujets non appss.

Si on veut progresser dans la connaissance demeawigyenétiques des maladies
multifactorielles, il est important d'utiliser deséthodes optimales. Au carrefour entre
médecine et statistique, I'évaluation des diversethodes utilisées en génétique
statistique reste un chantier grand ouvert.
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Figure 25: Vue d’'un os en coupe
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Figure 26: Distribution de la masse osseuse en fonctiorade chez la femme et chez
I’'homme
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Figure 27 : Zones de mesure de la DMO aux lombaires (gauc¢heleehanche (droite)

Sites de mesure de la DMO a la hanche. n°l :edéhur ; n°2 : trochanter ; n°3 : région inter-
trochantérienne ; n°4 : Ward ; n°5 : longueur ded’ du col.

Figure 28: Valeurs critiques en fonction des seuils empegdes tests de liaison
bivariées
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Pour le test Non contraint, Amos suppose le mélaDg@/4 x2 + 1/ 2x? + ¥ 4x?2) ; Wang suppose le
mélange A (/4y} +Y2x2+ ¥ 4x%). Pour le test Contraint, Amos suppose le mélarige

(1/4)(5 +] 2/Y12+ 14,Y22) et Wang suppose le mélange(glz X+ ]/2)(22) . Valeurs telles que reportées

pour un échantillon de 100 familles a 4 enfant9(@@lividus). L’héritabilité polygénique est posi&7%
pour chacun des traits. 1 000 réplicats sont gérgmés I'hypotheése nulle pour Amos contre 10 00@r po
Wang.
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Figure 29: Histogrammes des distributions des covarialdesed IMC dans les
échantillons sélectionnés pour des valeurs ba3s®squ hautes (TD).
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Figure 30: Histogrammes des distributions de la covari#ildié et Z-LS (en haut) et
IMC et Z-FN (en bas) dans les échantillons sélaeci&s pour des valeurs basses ou hautes
(zone hachurée).
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Exemple du modele VC pour une famille a deux enfaat
Supposons la famille ci-dessous :

Al1A2 Al1Al

Si je n'ai aucune information a priori sur les ke des génotypes au marqueur, les
proportions d’alléles identiques par descendamte)(@u marqueur entre les individys

etl (j=1,..,.4 et I=1,..,4) de la famille sont égales groportions attendues a priori. Ces
proportions dépendent seulement des liens d’apfganemt®, entre les individus j et |

et est de la forme :

10 % }/2 —Parent 1
0 1 % }/2 —Parent 2
% }/2 1 }/2 —Enfant 1
% }/2 }/2 1 «—Enfant 2

Ou chaque ligne et chaque colonne de la matrice&éseptent un individu de la famille.
Les éléments de la diagonale sont les proportiensagées d’alleéle IBD d’un individu
avec lui-méme.

Nous supposons que la liaison entre le QTL et legoeur est compléted=0). A partir
des génotypes observés au marqueur A (A1/A2), pousons calculer les proportions
du nombre d’alleles partagés par descendance lestpaires d'individus j et | 7, . Les

€époux sont supposés étre non apparentés. Quelfue génotype observé au marqueur,
ilIs ne partagent aucun alléle identique par desassel (IBD=0). Un individu avec lui-
méme partage tous ses alléles IBD (IBD=2). Parregiitexiste une ambiguité sur I'IBD
pour la paire de germains. Les enfants 1 (el, gproAlAl) et 2 (e2, génotype A1A2)
peuvent partager O ou 1 allele identique par detoese selon que l'allele Al transmis
par la mére soit le méme pour les deux enfants. éiitms que la mere est transmise le
méme alléle Al alors la paire de germains el giagtage 1 allele en commun (IBD=1)

et = I‘Iel'ezz}é. Si au contraire, elle ne transmet pas le méneéealll, les deux freres

162



Annexe 1 : Figures et tableaux

partagent O allele en commun (IBD=0) & =I1,.,=0. Ces deux évenements sont

équiprobables (1/2) sans aucune autre informatidonc en moyenne la proportion

N , . 1 1 1
d'alleles identiques par descendance entre les fletes esfll,, ., = N X T, +§ X T, = 2

La matrice de variance phénotypigue pour cettelfarsiécrit alors :

1 0 ¥ Y 1 0 % X% Lo oo

0 1%}/2+sz0 1}/2}/2+02x01oo
C

Btk Yo Xt B 001

% 7Y B VA A AT B

Les effets polygéniques sont basés sur la ressameénétique théorique tandis que les
effets du QTL reposent sur la ressemblance gérétmu sein de chaque famille
échantillonnée.
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Tableau 34: Moyenne des estimations des effets alléliguescart-type moyen) sous I'’hypothése d’absence dieestion et absence de liaison
Trait ch SNP QTDT QTLD QTLD|S * MG MG|S *
ol ' B, B, B, B, B, A, B B
. rs2521760| -0.03 (0.03)] 0.00 (0.03)] -0.01(0.03)] -0.02 (0.02) -0.01 (0.03)| -0.02 (0.02) -0.02 (0.02) -0.02 (0.02)
HDL
rs10215692 -0.02 (0.03) 0.04 (0.03) 0.00(0.03) 0.01(0.03) 0.00(0.03) 0.01(0.02)) 0.00(0.02) 0.00(0.02)
HDL Di . rs2521760| -0.03 (0.03)] 0.00 (0.03)] -0.01(0.03)] -0.02 (0.02) -0.01 (0.03)| -0.02 (0.02) -0.02 (0.02) -0.02 (0.02)
iet
- rs10215692 -0.02 (0.03) 0.04 (0.03) 0.00(0.03) 0.01(0.03) 0.00(0.03) 0.01(0.02)) 0.00(0.02) 0.00(0.02)
rs2521760| -0.04 (0.02)) 0.03 (0.04)] -0.01(0.02)] -0.02 (0.03)] -0.01(0.02)] -0.02 (0.03) -0.01(0.02) -0.01 (0.02)
TG 7
rs10215692 -0.02 (0.03) -0.04 (0.05), -0.01(0.03), -0.04 (0.04), -0.01(0.03) -0.04 (0.04)] -0.03(0.03) -0.02 (0.03)
rs2521760| -0.04 (0.02)] 0.03 (0.04)] -0.01(0.02)] -0.02 (0.03)] -0.01 (0.02)| -0.02 (0.03) -0.01(0.02) -0.01(0.02)
TG_Diet 7
N rs10215692 -0.02 (0.03) -0.04 (0.05), -0.01(0.03), -0.04 (0.04), -0.01(0.03) -0.04 (0.04)] -0.03(0.03) -0.03(0.03)
16 R . rs2521760| -0.03 (0.02)] 0.03 (0.04)] -0.03(0.02)] 0.02(0.03) -0.02 (0.02) 0.01(0.03) -0.01(0.02) -0.01(0.02)
- rs2521760| -0.02 (0.03)] -0.04 (0.05)] -0.05(0.03)] 0.00 (0.04) -0.04 (0.03)] 0.00(0.04) -0.02 (0.03) -0.02(0.03)

*: Test d’association aprés avoir retiré les SNigsificatifs pour le test de stratification.
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Tableau 35: Moyenne des estimations des effets alléliqdeédart-type moyen) sous I'hypothése d’absence diéesan en présence de liaison

it e NP QTDT _QTD QTLDIS* MG MG|S *

B, B. J£8 B, 5, B, B B
g | 1517091651 -0.01(0.03) -0.04(0.04) -0.01(0.02) -0.03(0.03) -0.01(0.02) -0.03(0.03) -0.02(0.02) -0.02 (0.02)
oL rs4244457| -0.03 (0.02) 0.03(0.03) -0.02(0.02) 0.01(0.02) -0.02 (0.02) 0.01(0.02) 0.00(0.02) 0.00 (0.01)
Lo | 1511083567 0.02(0.02) -0.02(0.03) 0.02(0.02) -0.01(0.02) 0.01(0.02) -0.01(0.02) 0.00(0.02) 0.00(0.02)
rs1631931| 0.00 (0.03) 0.05(0.03) 0.03(0.02) 0.02(0.02) 0.03(0.02) 0.02(0.02) 0.02(0.02) 0.02(0.02)
g | 1517091651 -0.01(0.03) -0.04(0.04) -0.01(0.02) -0.03(0.03) -0.01(0.02) -0.03(0.03) -0.02(0.02) -0.02 (0.02)
DL Diet rs4244457| -0.03 (0.02) 0.03 (0.03) -0.02(0.02) 0.01(0.02) -0.02(0.02) 0.01(0.02) 0.00(0.02) 0.00 (0.01)
- L | 1511083567 0.02 (0.02) -0.02(0.03) 0.02(0.02) -0.01(0.02) 0.01(0.02) -0.01(0.02) 0.00(0.02) 0.00(0.02)
rs1631931| 0.00 (0.03) 0.05(0.03) 0.03(0.02) 0.02(0.02) 0.03(0.02) 0.02(0.02) 0.02(0.02) 0.02(0.02)
g | 1517091651 -0.05(0.03) 0.02(0.04) -0.02(0.03) -0.02(0.03) -0.02(0.03) -0.02(0.03) -0.02(0.02) -0.02(0.02)
. rs4244457|  0.01 (0.02) -0.04 (0.03) 0.01 (0.02) -0.02 (0.02) 0.00 (0.02) -0.02 (0.02) -0.01(0.02)| -0.01 (0.01)
L | 1511083567 0.01(0.02) -001(0.03) 0.03(0.02) -0.02(0.03) 0.03(0.02) -0.02(0.03) 0.01(0.02) 0.00(0.02)
rs1631931| 0.01 (0.03) -0.01 (0.04) 0.02 (0.03) -0.02 (0.03) 0.02 (0.02) -0.02 (0.03) 0.00 (0.02)| 0.00 (0.02)
o | 1517091651 -0.05(0.03) 0.03(0.04) -0.02(0.03) -0.02(0.03) -0.02(0.03) -0.02(0.03) -0.02(0.02) -0.02(0.02)
6 Diet rs4244457|  0.01 (0.02) -0.04 (0.03) 0.01 (0.02) -0.02 (0.02) 0.00 (0.02) -0.02 (0.02) -0.01(0.02)| -0.01 (0.01)
- L | 1511083567 0.01(0.02) -0.01(0.03) 0.03(0.02) -0.02(0.03) 0.03(0.02) -0.02(0.03) 0.00(0.02) 0.00(0.02)
rs1631931| 0.01 (0.03) -0.01 (0.04) 0.02 (0.03) -0.02 (0.03) 0.02 (0.02) -0.02 (0.03) 0.00 (0.02)| 0.00 (0.02)
g | 1517091651 -0.05(0.03) 0.03(0.04) -0.05(0.03) 0.02(0.03) -0.05(0.03) 0.02(0.03) -0.02(0.02) -0.02 (0.02)
G R rs4244457|  0.02 (0.02) -0.03 (0.03) 0.00 (0.02) 0.00 (0.03) 0.00 (0.02) 0.00 (0.02) 0.00 (0.02)] 0.00 (0.01)
Lo | 1511083567 0.00 (0.02) -0.01(0.03) -0.01(0.02) 0.00 (0.03) -0.01(0.02) 0.00 (0.03) 0.00(0.02) 0.0 (0.02)
rs1631931| -0.01 (0.02) -0.02 (0.04) -0.03 (0.03) 0.00 (0.03) -0.03 (0.03) 0.00 (0.03) -0.01(0.02)] -0.01 (0.02)

* : Test d'association apres avoir retiré les SNigsificatifs pour le test de stratification.
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Tableau 36: Moyenne des estimations des effets alléligudescart-type moyen) sous I'’hypothése d’association

Trait chr | Gen QTDT QTLD QTLDIS * MG MG|S *
a ene B, B, . g, g, g, I J;
8 a, |-0.12(0.02) -0.16 (0.03) -0.10 (0.02)| -0.17 (0.02)| -0.09 (0.03)| -0.15 (0.05)| -0.13 (0.02)| -0.12 (0.04)
HDL 10 a, | 0.09(0.02) 0.03(0.03) 0.08 (0.02) 0.05(0.02) 0.07 (0.03) 0.05 (0.03) 0.07 (0.02) 0.06 (0.03)
) 0.10 (0.02)| 0.09 (0.03)| 0.10 (0.02) 0.09 (0.02) 0.10 (0.02)| 0.09 (0.02)| 0.09 (0.02)] 0.09 (0.02)
8 a, |-0.12(0.02) -0.16 (0.03) -0.10 (0.02) -0.17 (0.02)| -0.09 (0.03)| -0.15 (0.05)| -0.13 (0.02)| -0.12 (0.04)
HDL_Diet 10 a, | 0.09(0.02) 0.03(0.03) 0.08 (0.02) 0.05(0.02) 0.07 (0.03) 0.05 (0.03) 0.07 (0.02) 0.06 (0.03)
) 0.10 (0.02)| 0.09 (0.03)| 0.10 (0.02) 0.09 (0.02) 0.10 (0.02)| 0.09 (0.02)| 0.09 (0.02)] 0.09 (0.02)
G 8 a, |-0.09 (0.02) -0.05 (0.04) -0.08 (0.02) -0.08 (0.03) -0.07 (0.03)| -0.07 (0.04)| -0.08 (0.02)| -0.07 (0.03)
19 d, |-0.09 (0.02) -0.06 (0.03) -0.08 (0.02)| -0.08 (0.03)| -0.07 (0.03)| -0.08 (0.03)| -0.08 (0.02) -0.07 (0.03)
16 Diet 8 a, |-0.09 (0.02) -0.05 (0.04) -0.08 (0.02) -0.08 (0.03) -0.07 (0.03)| -0.07 (0.04)| -0.08 (0.02)| -0.07 (0.03)
e

~ 19 d, |-0.09 (0.02) -0.06 (0.03) -0.08 (0.02)| -0.08 (0.03)| -0.07 (0.03)| -0.08 (0.03)| -0.08 (0.02) -0.08 (0.03)
6 R 8 a, |-0.09(0.02) -0.06 (0.04) -0.10 (0.02)| -0.06 (0.03), -0.10 (0.03)| -0.06 (0.03)| -0.08 (0.02)| -0.08 (0.03)
- 19 4, |-0.11 (0.02)| -0.08 (0.03) -0.11 (0.02) -0.08 (0.03)| -0.11 (0.03)| -0.08 (0.03)| -0.10 (0.02)| -0.09 (0.03)

* : Test d'association apres avoir retiré les SNBsificatifs pour le test de stratification
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Abstract

'We used Genetic Analysis Worlshop |6 Problem 3 Framingham Heare Study simu ated data setes
compare methods for association analysis of quantitative traits in rebwed individuab. Mare
specifically, we invesdgated gype | emror and relitive power of three approaches: the measured
genotpe, the quantititive transmisson-disequilibrium test (QTDT), and the quantitative trait
linkage-disequilibrium (QTLD) tests 'We studied high-density lipoprotein and uigheeride (TG)
lipid variables, a3 measured at Visic |- Knowing the answers, we selected three true major genes for
high-density lipoprotein and/or TG. Empirical distributions of the three assocaton modes were
derived from the first |00 replicates. In these data, all three modes were smilar in error rates.
Across the three asoction models, the power was the lowest for the functional SNP with
smallest sze effects (ie, @), and for the less heritable trait (e, TG Our results showed that
measured genotype outperformed the two orthogonal-based association models (QTLD, QTDT).
even afeer accounting for population stratfication. QTDT had the lowest power rates. This is
consistent with the amount of marker and trait duta used by each assocaton modd. While the
effective sample sives varied litde across our tested variants, we obderved some birge power drops
and marked differences in performances of the models. We found that the performances
contrasted the mast for the dgghady linked, but not asocited, functional varants

Background equilibrium test, or QTDT) [1,2]. The quantitative trait
For pedigree-based association analysis, several methods  linkage-disequilibrium test (QTLD) is a modification of
have been deweloped that wtilize information about  the OTDT method that assigns the founder genoiypes to
transmmission of alleles, such as the onhogonal test for  the within-family component rather than to the
within-family varation [quantitative transmission-dis-  between-family component [3]. The measured genotype

Page 1 of5
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(M) model is a simiple fixed-effects regression for which
nan-independence in the data is accounted for by
polygenic effects [4.5) All three approaches OTDT,
QTLD, and MG, can be applied to the association
analysis of quantitative traits in extended pedigrees. They
differ in the amount and type of marker information
used for testing association. The MG model uses all
individuals with available phenotype and genatype data.
‘The family-based models use a subset of this sample. The
effective sample size of QTDT is further reduced because
founders and spouses are not use to estimate the within-
component effect. Thus, QTDT may lack of power
compared with QULD and/or MG but, on the other
hand, both MG and QTLD tests may be affected by allelic
asmoclation due to population stratification. The relative
mierit of these approaches has been investigated ina few
instances [3.,6). Here, we extend these studies to explore
type 1 ermor and relative power of QTDT, QTLD, and MG
tests in a large pedigree-based sample ie. Genetic
Analysis Workshop 16 Problem 3 Framingham Heart
Study (FHS) simulated data set. Our investigation was
perfarmed with knowledge of the answers.

Methods

Choice of the guantitative traits studied for assaciation
analysis

We studied the two simulated quantitative traits, high-
density lipoprotein (HDL) and tiglyceride (TC), mea-
sured at Visit 1 in FHS simulated data set. All our
analyses were conducied using the fist 100 replicates.
Within each replicate, we adjusted trait values forsex and
age using a linear regression. We used the residual values
of HDL and TG as the phenotypes of interest for
asoclation testing. We then asmessed the distributions
of each trait using the 100 replicates. We found that
HDL, but mot TG (kurtosis = 16.11, shewness = 1.49),
values were normally distributed. The fit to the normal
distribution was obtained using a mank-based transfor-
mation of TG values (TG_Rob): luriosis and shewness
were equal to -0.02 and 0.003, respectively.

SMP dota preprocessing

Genotype data were obtained from the Affymetrix
CeneChip Human Mapping 500 k Array. Individual
genotype data were filtered based on BRLMM (Bayesian
mbust linear model with Mahalanobis distance) con-
fidence scores: we used the standard cutoff of 0.5 for call/
no-call. Quality contral analyses led to 1) exclusion of
SNPs with less than 95% call mtes, with unknown map
position, or with low minor allele frequency (<1%); 1)
zeroing out all genotypes at any DMA sample with <3 5%
call rate: 3) exclusion of SNPs not fitting the Handy-
Weinberg equilibium [p-value =< 107*) hypothesis;
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4) zeroing out genotypes of all individuals in a family
at amy SHP that showed mendelian ermoms.

Pedigrese sample dota
From the total FHS sample of %40 pedigrees, we selected

704 pedigrees having at least two non-founders indivi-
duals with available phenotype and genatype data.

Choice of the SMPs tested for association

In brief, the simulation models for HDL and TG
included the effects of major genes (five for HDL and
three for TG, each explaining 0.1-0.3% of the total
variance), and palygenic effects (58% for HDL and 38%
for TG). Here, we limited our study to three (LPL,
CYP2BE7P1, and CYPIB6) of the HDL major genes. TG
variability was also explained by two (LPL and CYP2H5)
of these genes. Table 1 lkts the main characteristics of all
studied SMPs; within each gene the functional SNP is
denoted with its symbaol name, kg is the rate of the trait
variance explained by each functional SNF, and I¥ isthe
standardized Lewontins disequilibrium coefficient
between the funciional varant and each SNI* being
tightly linked to it. The tatal mumber of subjects with
available phenotype and genotype data ranged from
5B16 to 5995, Note that two functional SMPs (a2 and
&1) are tightly (~120 kb linked but not associated (¥ =
0.003). For each gene, we used the funcional SHP and
two “non-associated " SMPs, selected from the set of SMP's
tighily linked (<100 kb) and not associated (¥ < (.10
to the functional SMP. Finally, we also investigated
asociation tests using SNPs not linked to any of the
functional variants. The false” gene was mndomly drawn
an chromosome 7 (position: 24,734,008 bp).

Pedigree-bosed amociation tests

All asociation analyses were performed using the qtld
command of SOLAR 4.0.7 [7]. The QTDT model
decomposes marker effects into two orthogonal compo-
nents: the between- (bb) and the within- [bw) family
components [1]. The restricted maodel depends on bb
only (bw is set o 0). Significance of assoclation is
assesaed by computing the likelihood mtio of the
restricted vs. unresiricied model. The QTLD model [3]
includes the founder genotypes in the within-family
component rather than in the between-family compo-
nent {denoted as W and ¥h). Restricted and unrestricted
likelihoods of both the QTDT and QTLD models were
maximized & a function of the palygenic component
(k). The MG model isa classical mixed model in which
the marker is included as a covariate, and the comela-
tions between relatives are accounted for by B [5). The
regression coefficient of the marker (b) is the association
parameter. The restricted MG model depends an b only
(b set to 0). The SNP was coded as the number of rare

Page2 of 5
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Table |: Characteristics of the SNPs selected to test association to HDL and TG

h'g
Chr Gene  Paition(bp)  SNP MAF (%)  Symbol  D° (unctiomal variant* HDL TG
7 Mome 34734008 ra521 780 117 ;
8 19794143 ral 709 1451 108 BLO4 {k)
L
19868351 P L] 17 i A 04w
19540126 P44 457 1y . 04 fd) ; .
19 440 10,144 ral 1683547 182 . BT (a2} - 0.03 1 .
CYPIETPI 409501 ralll 1444 244 a2 2083 @1y P
OPIBE 48210413 92719 249 8l £.003 {a) W% o
46335 44 ralé31 931 115 a0l fa) - 0.03 1) . .

Pairwise linkage dsequilibrivm coeficient (' Dmax) between e fonctional variant (symb ol and the 24Ps in b vichky (300 ki)

allele copies across all three methods The effective
sample sizes of these three asmociation tests differ. MG
model uses all subjects (founders, spowses, and relatives)
with known phenotype and genotype status. From this
sample; the two family-based association models discand
data on the relatives not fulfilling either ane of the two
conditions: 1) their two parents are genotyped and at
least ane of them is heterozvgote or 2) they have at least
one &ibling with a different genotype. The effective
sample size of QTDT is further reduced because founders
and spouses are not we o estimate the within-
component effect.

Evidence for population stratification (denoted here as
STRAT) is assessed through the likelihood ratio of the
restricted (bw and bb are held equal) to the unrestricted
[(bw and bb are estimated freely] model. All three
association tests, as well as the STRAT test, are assumed
to follow a chi-square distribution with one degres of
freedom.

We performed single-SNI association analyses. For each
trait and each SMP, we computed the three association
tests [and STRAT test) in each replicate, and derived the
mean and standard deviation of each chi-square statistic
over 100 replicates. We also derived mean and standand
deviations of the association pamameters (regression
coefficients). Power and error rates were defined as the
proportion of replicates with a chi-square value exceed-
img a given nominal threshold value. MG and QTLD
amalyses were also performed accounting for population
stratification (denoted as MG_S and QTLD_S tesis): MG
and QTLD chi-square values were bath set to zero in the
replicates having a STRAT p-value = 5%. The three
association tests were evaluaied under varying condi-
tioms regarding i) inclusion or exclusion of the dietary
effect (covariate “diet” affects TG levels and is correlated
among family members) and in the association maodel,
ii) trait distibution, ie, untamnsformed w. transformed
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trait values. Indeed, these amssociation models assume
that trait values are normally distributed, and depanures
from normality can inflaie their type I error or reduce
their power.

Results and discussion

Table 2 shows empirical estimates of the mean chi-
square statistics and type | error rabes, at a nominal
pevalue of 5%, of QTDT, QTLD, and MG tests when the
studied SMP is not associated to the trait. The three
association tests were roughly similar in empirical
estimates, whether or not the studied SMNFP is linked 1o
a major gene. In general, error raies were lower or close
to the nominal values, except for QTDT with two SMNPs.
As expected, accounting for population stratification
decreased the mean chi-square statistics of both QTLD
and MG models. Interestingly, in these data, depariure
from normality did not yield inflated emor rates, except
with QTDT for TG and s4244457, Erpor rabtes remained
unchanged when diet was included into the model
(results not shown).

Table 3 shows empirical estimates of the three asocia-
tion models when the studied SNP is the functional
polymorphism. For QTLD and MG models, we chose o
report the results obtained afier accounting for popula-
tion stratification. Across the three msociation models,
the power was the lowest for the functional SHNFP with
amallest size effects (ie., m2), and for the less heritable
trait (e, TG). For TG, mean chi-square estimates wene
slightly increased when diet was included into the
model. For QTDT and MG_S models, estimates were
abo increased when the trait was normmal (ie, using
TG_Rob), relative to when the trait was non-normal,
Revere trends were observed for QTLD_S. The direction
af the association parameters was consistent across the
three msociation models [resulis not shown]. Owerall,
for a given trait and SNP, the mean chi-square statistic
was always the highest with MC_S and the lowest with
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Tabie = Mean §° statistics {pg”) and type | error rates (3t a nominal p) of QTDT, QTLD, and MG assaciation tests

pa’is0) p= 5%
Trait Gene SMP QTDT QTLD QTLD & MG MG S QTDT QTLD § MG S
A Mo ssocketion and mo linkage
HIDL none rs25RITE0 048 0AY) OED (I00) OER(1ON 073 @B5 0T (08 - . a%
TS OB& (110 100 (LIS} 09T (LI5) 044 @70 080 (089 A %
TG_Rob Q89 (128) Q52 (124 O76(103) OAB(Q&Y) O (0.42) L - 0%
B. Mo msociaton and lnksge
HDL LPL sl TORIEE] 1030 134 (151} 13& {151} 093 (0N 093 [101) wn ™ %
rod BMET 150179 100 (134) 040 (092 043 @7 OS5I (075 [ S 1%
CFPRETRIF  rlIGEO5LT OBS @57 048 (0e)) 038 (351) 0400501 O37 (a5Y) BB O a%
CYPZBE  rslABI®IN B ZOZ) 0TI (0% 040 (AB5) 108 [LE4) O (LIM 121X %
TG LPL sl FORISE ] OFO0 OBE) 093 (130) QSR (132 O08%(LI0) QE(LIZ) 1% 4% 5%
rod MOMET I T6(188) 127 (14) 0% (132) O0&5(L1Y) Osl(LI1Y) 4% 5% 1%
CYPZBS sl IOEDSAT OTS 095) LIN(IXY) 100(LI%) OS5 @77 OS5 (077) (L3 %
rsl 63930 OSI(135)  LI%(iAl) 000 (133 042 @7 sl () [ T %
TG _Rob 178 eI TOPILE | OFE @99 089 (13 077 (L14) O8O0 Q8% 074 (089 O %
red IMET  ISZ(174) O75 (1.20) 0S8 (1L30) 052 @9E) 049 (0¥ b - %
CYPZBS sl IOEDSST QFI(10Y) Obs (1LI5) 0S4 (1018) 05 (049) 05 D&% % a%
rsl 631930 OST(12%) 085 (1.04) O79 (0% 07509 074 (099 » O » 1%

QTDT. The mean chi-square of QTDT was 1.6 1o 6.2
times lower than that of MG_S. For QTLD_S the ratios
ranged from 1.0 to 4. This is comsistent with the
amount of marker and trait information used by each
asmoclation model. For MG, the effective sample sizes
(Me) manged from 5854 (@d) to 5995 (@l and &1)
subjects. For QTLD and QTDT, Ne values manged from
236 (wd) to 2639 (61), and from 1846 [md) to 2240
{81 ), respectively. It is worth noting that across the three
functional variants, the drops in Me values relative o
that of MG vared linde: they were the lowest with 81
(2.11 va. 268 for QTLD va. TDT), and the highest with
wd (240 va, 317 for QTLD vs. QTDT). In contrast, and
for HDL, differences in the perfformances of the models
were maore marked with &1 than with @d. Indeed, mean
chi-square statistic of QTLD_S was 1.73 lower than that
aof MG_S with 81, whereas both tests showed same

performances with @4, Similady, drops of the mean
OTDT statistic, relative to MG_S, were much greater with
w? (6.25]) or &1 (2.37) than with a4 [ 1.56]. It is warth
noting that @4 and 81 explained similar amount of HDL
variability, Thus, these results suggest that the relative
performandce of the association models can not be simply
related to differences in the effective sample sizes.

In conchsion, ourresults showed that MG outperformed
the two orthogonal-based association models (QTLD,
QTDT), even after accounting for population stratifica-
tion. QTDT had the lowest power mtes. Similar conclu-
sions were reached by two previows simulation studies
[3.£]). It is worth nating that our inwestigation was
conducted in a relatively large pedigres-based sample
(#5650 subjects with known phenotype and genotype
status; out of these ~10% are founders). Thus, although

Table ¥ Mean y* statisties (px¥) and power (3t a nominal p) of QTDT, QTLD, and MG

By (SD) p=5s PR

SHP symbod  Trait QTDT QTLD S MG S QTDT QTLD S MGS QTDT QTLD S MGS
i3] HDL |7 B8 @28 2708 (1151) XTBR (1155 0. % % B % %
HOL Dies (787 @28 2007 (1151} 1788 (1154  100% o o N % %
o2 HOL 138 (135) 354 (1S%) A& 505 = ] B 0% ™ M
HOL Dies |38 (135 154 (15%)  8& 505 ™ 4% % % % 4
&l HOL TANQEA)  RTT (448 1690 (A00) 8% 5% w1 nE %
HOL Dies 703 (180) 97 (448) 1689 (400) 0% 5% W IS nE 9%
ol TG DI E4L)  S8E (44T 992 §30) 14% [ oy =’ 1% a%
TG Diet 220 (235)  &01 (44 1019 (4.87) P K X R [r HE
TG_Rob 135 (LI&) 46T (411) 1267 (434) % 4% % _m 1% )
&l TG LI0@EET)  7HT(SF)  IRID (A4 e E o 1’ E %
TG Dies 101 (287) 804 (542 228 (42 % ™ e 1 E 4%
TG Rab 515 (LSH) T4k (464) 1748 (7.04) % 5K T 2% B

Paged of 5
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the major gene-specific effects were very modest
(<0 4%), the three association models showed good
power (=B0%, at p= 5%) to detect direct association for
HDL and two (md and &1) of the three functional
variants. At a lower tabulated threshold (p = 0.1%), the
power remained good wing the MG model only. For TG,
good power was obtained with the MG model with one
functional SKNP (61) and using tramsformed TG values.

List of abbreviations used
FHS: Framingham Heari Study: HDL: High-density

lipoprotein; QTLD: Cuantitative trait linkage disequili-
brium; QTDT: Quani itative transmission-disequilibrium
test; MG: Measured genotype SN Single-nucleotide
polymarphisme STRAT: Population stratification; TG:
Triglyceride.
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Endocrine Cara

Genome-Wide Linkage Screen of Bone Mineral
Density (BMD) in European Pedigrees Ascertained
through a Male Relative with Low BMD Values:
Evidence for Quantitative Tralt Loci on 17¢g21-23,
11g12-13, 13g12-14, and 22q11

lean-Marc Kaufman, Agnes Ostertag, Aude Sant-Plerre, Martine Cohen-Solal, Anne Boland,

Inge Van Pottelbergh, Kaate Toye, Marke-Christine de Wemnejod, and Marla Martinez
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Context: Bone mass |s under strong genetic control, with heritability estirmates greater than 50%
and Is likely determined by complex Interactlons between genetic and environmental factors,

Objective: The objective of the study was to locallze genes contributing to bone mineral density
{BMD) varlation.

Design: An autosomal genome-wide scan for BMD at the lumbar spine and fernoral neck was
conducted with varlance components linkage methods.

Particlpants: Atotal of 103 pedigress{Network In Europe on Male Osteaponosls Family Study) ascertained
through a male relathve with low (Zscore = —2) BMD values at elther lumbar spine or fernoral neck.

Maln Outcome Measures: Nonparametric multipolnt lagarithm of the odds ratlo scores for lumbar
spine and fermnoral neck BMD values ad|usted for age, gender, and body mass Index.

Results: We |dentifled a total of elght chromosomal reglonswith logarthrm of the odds ratlo score
of 1.50r greater (P =5 x 10"} on 1g42-43, 11q12-13, 12q23-24, 17q21-23, 21922, and 22q11 for
lurnbar spine and on 5431-33 and 13g12-14 for femoral neck BMD.

Condcluslons: Fowr of our detected quantitathve tratt locl (QTL) reached the genomewide criteria for sig-
niflcant (179,21-23, P = 2 = 107 %) or suggesthe (1191213, 22q11, and 13912-14, P= 7 % 107 linkage.
Apartfrom 22q11,which ks a novel GTL, all ather lodl provide corslstent replication for pradously reportad
OTLs for BMD and other bone-related tralts. Finally, several of our specificlinkage areas encompeass pram-
Inent candidate genes: type 1 collagen {COL1AT) and thesclerostecsisivvan Buchem diseesa (S05T) genes an
17q21-23; the low-dersity lipoprotein receptor-related protein 5 (LRFS) gene on 11q12-13; and the rank
Igand gene on 13912-14. Further analysk of these posithee reglons by fine linkage disequilibrium mapping
|s thuswarranted. {f Clin Endlogingl Metab 93: 3755-3 762, 2006E)
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% Kaufmarieral  Genome-Wide Unkage Scn of BMD

ervironmental factors, throughout fotal development childhood
and adult life. Soveral genes may be invobred in BMD rogalaticn
andfor BMD loss. Evidence from studics in animals and humans
su.ggmh:'rhn.t ﬂwgm.ut:i: control D&Bmmﬂydﬂ&r b‘grsknl:t.l]
sites and berwcen genders andfor cthnic populations (1-3). Mu-
mcrous molooalar association or Ji.nhg: studics J.n:m.ng to idon-
tify genes for BMD detcrmination have boon performed, bt to
date, mo cloar conscrsus has been reached. Candidates might be
gencs imvolved in cytokine-signaling pathways, the hormonal
xvguln.‘ti.on. of calcium hmmmuin, orthe function of bone cclle.
Sovcral positive assocations for various BMD phonotypes have
becen vao.rbcd with different candidatc gones andfor pol}mr—
‘phisms, but the rok and cffcct sme of the assodated polymor-
phismaigenes remain uncdear (1, 2). Similarly, a large number of
chromesomal regions have boon roported as positively linked to
BMD {4-13], but for the majority of these hinkage signals, the
contributing specific gones have not boen identificd. Indocd, fow
of the genomic regions thus far rorcaked mect the critoria for
genome-wide significance, and’or there has bom lmited replh-
cation betwcen studics. A num ber of factorsmay have confoundcd
the studics (small samplec size, chinical or gometic betorogencity),
makaing intcrpretation of the results difficulr. Replication and con-
firmation of the findings arc cescntial to enabk conclusions to ko
drawn.

Here weundertook a full genome-wide scroon for BMD var-
ation in a sample of 103 pedigroes recruited within the thematic
Metwaork in Europe on Mak Ostcoporcsis (WEMO) and ascer-
taincd through a malc with low BMD valucs (Z-score = — 1) at
cither the imbar spinc or fomoral neck. This family samplke
offcrs the possibility to investigate the gonctics of BMD in a
rather unique collection of familics collocted through a mak
younger than 67 yr with idiopathic astcoporasis.

Subjects and Methods

Family data

The MEMO family study includes 103 Caucasian pedigress selectsd
through a male relative with idiopathic csteoporosis. Frobands were
ascertained from 1995 to 2003 in Belgium and France. The sampling
scheme and inclusionfexclusion criteria have been elaborated slsewhere
[14-18&}. Bristly, to b= eligibleas a proband, the subject bad to be a male;
meeded to bave a low booe mass, arbitrarily defined by a bone dersi-
tometry Z-score of —2.0 ar less at the lumbar spine or femonal neck,
secondary causes of osteoporosis having been exchuded; and aged be-
twreen 19 and &7 yr. Z-scores are BMD values expressed as units of 50w
from the mean for an age- and gender-matched general referent heakby
populition. Family information was collected on all living first-degree
relarives (parents, siblings, children], the proband's spouse, and second
ar mare distant relarives, Belatives, aged between 19 and 85 yrand who
agreed to participate, underwent similar climical iov estigarion as for poo-
bands. Gender, age at examination, weight, and height were measuredon
the visit when the BMD measurements were performed. From all par-
ficipants a written informed consent was obtained for the study, which
was approved by the Ethical Commirte e of the Ghent Univ ersity Hospital
and the Lariboisidre Hospiml, respectively.

Measurements of phenotypes
B} Ds {grams per square centimeter] of spine and femoral necle were
measured using dual-energy x-my absorptiometry with a QDE 2000

1Clin Endecringl katals, Octobar 2008, 5310k3755-3762

device {sofcware version 7.20; Hologic Inc, Bedford, MA) in Belgium
and a DFX-L densitometer [Lunar Corp., Madison, W1)in France. Ma-
chines were calibrated daily, and in both participating cemters, the oo-
efficient of varistion for measurement of a phantom was less than 1%,
Forthe spine, the quantitative phenot ype was combined BMD of L2-L4
and L1.L4 for Limar and Hologic measures, respecrively. Members of
the same pedigres were measured in the same center and onthe same type
wf machine; data abiained from the two different cateodeceitometers
were made compatible by linear regression.

Phenotypes anatyzed. Before linkage anabyses each BMD trait was ad-
justed for relevant risk factors, including age, gender, and body mas
index (BMI}, using mukiple regression. We used a quadn tic function to
inwestigate BM D variaticns with age. BM1 was cakoulated as weight io
kilograms divided by beight in meosm squared. To remove the effects af
thess variables, and all possible interactions among them, regression
models wene built separately in chree groups of family members (pro-
bands, male and female relatives), as expliined in detail elsewhers (17,
From the firted model, a residual va e was derived fior each subject and
each BMD. The distributions D\fﬂ:t r:ﬁlﬂ.ﬂlhdufll}'ﬂd.ﬂg.ﬁﬂll skew-
ness and kurtasis: P =7 % 107 *and P = 4 % 10" for lumbar spine B3I
and femomal neck-BMD, respectively. To achisve 2 normal distribution,
we remowed the effect of outliers and any residual phenocypic dam be-
yond 3 50and used & natural ksgarithm ro transform che recidoal levels.
The new logarithmically tramsformsd residuak of lumbar spine BMWTH
and femomal neck BMD exhibited nonsignificant kurtosis: P = 0.07 and
P =0.052, respectively, and for thess new traits, the linkage tests can be
assumed to follow the standard distribution of logarithm of the odds
ratio (LODY scores (18]

Molacular analyses

Genoryping was carried out ar the Centre MNational de Génotypage
[Evry, France). From thew hole MEMO sample, 103 families with ac least
‘twra siblings with DINA availablewers initial by genotyped with a panzlaf
441 aurcaomal markers. The Linkage Marker Szt MD 10 [Applisd Bio-
systems, Foater Ciry, CA) formed the core marker set for the genome-
wide screen. These microsatellice markers, labeled with fluorescent
dyes(FAM, HEX, NED ), are discribured stanavemge marksr densiry of 7.9
oM and bave an average heterorygosity of 75%. The Centre Marional de
Génotypage has dev doped a protocod allowing the coamplification of up to
six of these markers in a single reaction to be robust using dual 38+.well
GeneAmp PCE. 9700 cyders [Applisd Bicsystems] and an auromared pro-
cecure for PFCR and purification setup. Aukomatic genotyping was per-
formed based on a series of Genetic Profiler sofreare [version 1.1, Amer-
sham Bicaciences, Buckingbamshire, UK).
Genotype interpretation and quality control

Befiore statistical anahesis, rigonous genocype quality assurance was
performed to ensurs accurate bimning of alleles. Sutomatic genotyping
was perfoemed based on a series of software processes implemented io
Genetic Profiler sofreare [version 1.1) applied w the mw MegaBACE
data: trace processing, fragment sizing, allsle calling, and assigning ge-
notype quality scores. Consistency of the data with Mendelian inheritance
and lack of recombination between loci was eva hared using Pedcheck [19)
and other purpose-written softerare. Allele frequencies for the 44 1 markers
were estimated from our family dam by Vieesse 2.0 program (20} Marker
arder and intermarker distances wers obtained from the publiched Marsh-
fiekd maps (hit presearch.marshfiel dolinic. cog'genetics ). W used the sex-
average genstic map in all our linkage anatyses.

Statistical linkage methods

Multipoint genomic scans for quantitative traics were performed using
variance-components linkagemethod (21}, a5 implementedin SOLAR [22).
We estimated the ECDEDI: variance atcriburable to the region arcund a
specific genetic markes (0" m) by specifying the expected genetic covari-
anoces between arbicrary relatives as a function of the identity- by descent
relationships at a given marker locus assumed to be tightly linksd toa
locus influencing the quanticative crait. Linkage is evaluared by compar-
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ing @ model incorporating both a genetic additive variance and a poly-
genic component with o purely polygenic model {no linkage, o”m = ).
Minus tevice the natural logarithmn of this likelibocd ratio is assumed to
follow a one-sided y* distribution. The LOD score is the y* divided by 2
Inl0. True mulipoint identicy-by-descent probabilities were computed
using the Markov chain Monte Carlo algorithm implemented in LOKI
[23]. The ascertainment scheme of pedigress baved on low BMD values
af the probands was accounted for in the analyses by computing the
likzlihood of the pedigrees conditional on the likeliboods of their respec-
tive probands [24].

Results

Sample characteristics

The HEMO sample includes 103 cxtended pedigroes, ascer-
taincd in Belgom (n = 71) or Franes (n = 31). The family s
ranged from four to 64 members in a pedigree (up to four gon-
crations), with a mecan sizc of cight members (for a full descrip-
tion of the WEMO data, scc Ref. 17). Table 1 shows the main
characteristics of the WEMO sample. BMD phenotypic and ge-
notypic data wore available for a total of 589 and 610 indneid-
uale, mepoctively, OF a total of 3269 relative pairs, 566 (17%)
and 540 {16%) arc cther siblings or cousins. Probands had a
mean age of 47.0 yr and a mean BMI of 24.2 kgim® and, as
expocted, had on average lower BMID valucs than thar rclatives.
Mak and fomalke selatives had similar age and BMI distributiores.
Initial analyscs of the full cohort revcaled significant rolation-
ships berwcen cach BMD trait and the covariates gender, age,
and BML Together, thesc variables accounted for 16 and 25% of
the total varation of lumbar spinc-BMD and femoral mock-
BMD, reapectively. In the clatives in our sample, the mcan (5E)
of bonc densitics adjusted for age, sox, and BMI at lumbar spinc
and femoral nock are, respoctively, V8% (0.13) and 0.88 {0.11)
ghm®. In the pro bands, the mean (52) of bone densitics adjusted
for age and BMI at the lambar spinc and femoral neck are,
respectively, 0.71 (0.08) and 0.76 (0.09) g'm®. The adjusted
bonc densitics arc significantly (P < 10~ ") lower at bothsites
in the probands, reflecting our sampling schome through low
BMD valucs. Subscquent analyses were conducted using the
log-transformed residual valucs of umbar spinc-BMD and
femoral nock-BMD. Both adjusted traits were found to have
high heritability cstimates: 61 = 0.07% (P < 2 % 107" and
42 = 0.08% (P = & % 107 '), mspeetively.

jamandojoumakong 3757

Genome-wide linkage analysis

Multipoint linkage analyscs wore porformed across all 22
autoscrmnes. The genomec-widc linkage tost rosules for the a djustcd
lambar lpdl:u: and femoral neck BMD pb.mot}-p-csm shewn in
Fig. 1. We identificd cight chromosomal regions wiith mu bipo ot
LOD scorc greator than 1.5 I:Tn.b]c 2.], on chromosomes 1
(LODy = 1.7 §, positicn = 252 e, closc to marker DIS2800), 11
[LOD = &4, position = &0 cadat D1154191),12 {LOD = 1.65,
position = 118 e closc to marker [M2578), 17 (LOD = 3.63,
position = 76 oM, at madkeer D1TS7ET), 21 (LOD = 105, po-
sation = 44 oM, closc to marker I215266), and 22 (LOD = 2.74,
position = 24 cal, closc to marker D225315) for lambar spinc-
BMD and on chromosomes 5 (LOD = 1.53, pesition = 163 oM
at DA5422) and 13 (LOD = L71, position = 38 o closc to
D135218] for fomoral neck-BAD.

EBach of the loci dotected on these regions appoars to affoct
primarily cithcr spinc or hip BMD), not both of thoss two shelotal
mﬂvﬂnu,wﬂnhgcxm::ﬂt:dnnatmtd loci wrth
substantial cffect on BMD (e LOD scorc above 1) at both shal-
ctal sites (Fig. 1],

We conducted sccondary analyscs aiming to oraluate, within
our cight identificd regions, the hypothesis of quantitative trat
locus ((JTL) with gendcr-specific cffocts on BMWD varia biliey. We
uscd the stratcgy, which has bom mostly uscd to identify, in
humare, gender-spocific QTLs on BMD variation. Gender-spe-
cific linkage results wers obtained by scrting the BMD valucs of
cithor women or men as missing valucs, when bailding the mon-
strata or womcn-strata, respoctively. Phonotypos of probands
werc, howeover, not altcred to compute gendor-specific LOD
soomos corroctod for ascortainment. The mon-strata was slightly
smallcrthan the women-stratas numbscr of informative podigrocs
(86 vz B8] and subjoces with knoemn phenotypes (301 ps. 354),
respoctively. The resules of gender-specific inkage analyscs in the
cightidentificd linkage peaksarc shownin Fig. . Owverall, within
fiwe regions, similar linkage trends were o btained in cach gender
strata. The most notable differences in the gendor-speocific
LOD scorcs were obscrved on chromosomes 1942-43 (LOD
soors = .98 v 0.11),5931-33 (LOD score = 008 and 1.26),
and 22q11 (LOD scorc = 3.54 ps. 0.52) in wonen and men,
respoctively. The oridence for linkage was found increascd
within enc cgion enly: on 22q11 (LOD scorc = 3.54, in
women v, LOD score = 2.74 in the full data).

TABLE 1. Characteristics of the NEMO sample
Indhsiduals
Taotal Probands Males Femalas

n a21 103 EER, 366
W DAL 10 103 113 268
Measred covarates and BMD phenctypes 5E9 103 215 m
Mean age fyn 433+ 15E 470117 ap2 = 159 43E= 167

Range 19-&2 19-67 15-30 15-&2
Iean EMI (kQITE) 145+ 41 243+34 ME =+ 36 ME+47

Range 1484532 14.B-34.5 16.8-37.0 16.4-45.2
Rean BRAD (e

Lumbar spine 088 =015 075+ 0.09 053013 092 =014

Fermraral neck 075 =013 067 = 0.11 0.79 =013 074 =012
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Diiscussion 'We found hittle owerlap betwoen (FTL for lumbar spine and

Our multipaint genome scan identificd cight chromosomal regions
positively linked to lumbar spine-BMD ar fomoral nock-BMD with
LOD scors walues of 1.5 or groater. Bascd on the theorerical ge-
nomc-wide thrcshe ls (25), we obtaincd cnc region whith significant
fie. point-wisc P = L2 % 107%) and theee rogions with suggraive
{Le. point-wise P = 7.4 x 1074 ovidenee for linkage. I is worth
noting that scveral of our cight positive findings ovedapwith majoc
JTL dentificd m provious gonome-wide scans for BMD andfor
encompass prominct candidate gones for BRW D varation,

femaral nock. This is consistent with provious whok-genams
sradics (4, 6, 8, 11, 13) that have reported linkage on difforent
chromesornal rgions to BMD at the spine or hip.

Previous genome-wide linkage studics have also suggeosecd
that same of the gones regulating BMD may act in a gendor-
spocific mannecr. Only onc of our identificd hnkage rogions
supparts this hypothesis: cvidence for linkage on 22911 was
obtaincd in women (LOD scorc = 3.54) but not men (LOD
score = 0520,
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TABLE 2. Chromosomal regiors with a maximal multipoint LOD score greater than 1.5 for lumbar spine (L5) or femoral neck

(FM) BMD in MEMO data

Chromosame Posithon (om)* LODmax Marker Polmtwlise Pvalue
L=
1 252 175 [152800 225107
1 EQ 264 01124191 ZAE10
12 118 165 012578 203107
17 76 262 [ vl ) 2158 10F
21 44 205 D215266 1.05x107
22 24 274 0225315 180104
M
5 163 152 55432 288107
132 26 Pl | 0135218 2.06x10

* Marksr poaitiors using se-averegd ganatic maps from the Canter for Madicl Ganetics, Marshfiald Medical Research Foundation (hitpedrassanch. marshfaddinic.

orgAganetics).

Ouar highest linkage poak was found on 17921-23 (LOD =
3,43, ar marker D757 87 ). The same region has been proviously
identificd but for other bonc-related phenotypes: wriet bone s
(26) and fornur head width (27 ), with a multipeint LOD score of
3.01 and 3.6, respoctively. The enc-unit support intorval sar-
rounding our poak has a chromosomal location in the range of
67—80 ca. I encompasscs two prominent candidate gones for
BMI: type 1 collagen (COLIAI) and the sckerostcosisfran
Buchom discase (§O5T) gene. COL 1A is onc of tho most wadcly
studicd candidate genes. [t has boon significantly asscciated with
oatoo porotic fracture risk, but its role on BMD variation remains
unclear (2, 28-30). 5o far, and to our knowledge, two assecia-
tion studics investigated the impact of polymorphisms in the
SO8T gene on BMD and cane to contradicting resubts. In a
sampk of 619 women, lumbar spinc-BM I} was not found to bo
associuted with SOST scquencs variants (31). The sccond study
uecd a larger cohort (1939 men and women) and showed that the
polymorphisms asscciated with BMD differed in wonen and
men and that the asodation was mainly obscrved in the older
subjocts (32). It also roported significant intcraction offects be-
twoon polymorphisms at the SOST and COLTAT genos. Alie-
gether it i possi bl that cither onc or both of these two candidate
genes cxplain our linkage signal on 17921, Hewever, the asso-
ciatcd polymorphisms, so far identificd by association studics,
soom toshave wery modest cffects on BMD variation. Under such
conditions, it is striking to obscrre such a relatively high hinkage
poak as wo obtained on 17921, We plan to further cxplors the
contribution of these two candidatc gencs on BMD variation
through linka g disc quilibrium mapping and also to cstimats the
amount of the linkage signal that can be explaincd by thess can-
didate genes’ polymorphismes.

We obtaincd suggrstive cvidence for a (TL affocting lombar
spinc-BMD variation on chromosomes 22q11-12{LOD scon: =
174, doscto D225315) and 11q12-1 3{LOD scorc = L.64,closc
1o 01154151 ). The §TL an22 g1 1 is nowel and docs not overlap
with major (JTLs reported by other studics. Linkage for lambar
spinc-BMD to the 1191213 genomic rogionis supported by two
provious studics (6, 33). The fist study (| 33) studicd a single large
kindred with autosomal dominant high lumbar spinc-BMID, and
found a linkage peak (maximum LOD scorc = 5.74) at
D115987, which tsabout 7 et telomeric to our peak. The sccond
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study mported o multipeint LOD scorc of 1.97 dosc to
D1151313 (~2 oM contromeric to our poak) for lumbar spinc-
BMD in a samplc of 835 normal promeno pavsa | Cancasian and
Afro-American sitors (6). Other studics idennificd difforent re-
gions on chromosome 112 at 47 oM, dosc to D1154148, in a
samplk of Irish familics sclocted through a proband whth low
BMD (34]; and ar 109 ca, closc to D115508 (12). The 11q12-
ql3 contains scweral putative candidate genes, as the T ol o
munc regulater 1 (TCIRGI) and the low-density lipoprotcin
recoptor-related protein 5 (LR PS) gene. Mutationsin LRP S hare
been shoran to lead to scvere Mendchian bone phenotypes and
can cause cither markedly high or low bone mass traits (35, 36).
Thercafter a numbcr of studics have demonstrated that common
polymorphic vanamts in LREPS arc associated with normal bone
mincral density (37-41). Some studics suggested, howeover, that
the contribution o F LEFS might depend on gender or be limitcd
to women (42, 43). Our sccondary linkage analyscs within the
11912-13 mgion did not favor the bhypothesis of a O TL acting in a
gender-spocific manner on lumbar spine-BMD vanation (Fig. 2).
Our third suggestive (JTL was obtained on chromosoms
13q12-14 [ LOD scorc = 2.71, noar 0135521 8) and for fornoral
meck-BMD. Provious gonomc-scan studics have identificd link-
age poaks inthe 1314 region for difforoont BMD phonotypes. &
linkage peak (mubtipoint LOD scorc = 1.67, position = 4655
o) for distal forcarm BMD has boon obtained in a Chincsc
sampk of %6 nuckear familics (5). The samc rogion has alse boon
identificd by gender-specific linkage analyscs enly but in the op-
positc gender-strata (9, 44). The study of 29 Moocan-Amcrican
familics {%) rowcaled, in men only, 139 linkage poaks for nock
(LOD = .51, position 50 cu] and trochanter (LOD = 346,
position 45 cat] BMD. Converscly, the study of 741 Asian ma-
clear familics (44) found, in women only, significant cvidence for
a QTL on 13q for lumbar spine-BMD (LOD sconc = 3.62, po-
sition 40 cM). Potcotial candidate gencs inchade THEF ligand su-
perfamily, moamber 11 (TWFSF11 ) genc, which encodies roocpeor
activator of muclcar factor-kB ligand (RANKL), the reccpror of
TRAMCE | TMF-rclated activation-induccd cytoking], a THF
family momber. Both arc critical regulators of dendrnitic ccll and
oetcoclast function, bone resorption, and cakiom homecostasis.,
A fow studics have investigated the asscciation of RANKL poly-
morphisms with BMD and come to conflicting resules. & genetic
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scrcen of the promoter egion idomrificd scveral pobmorphisoes,
and somic were found positivcly associatcd with femoral mock-
BEMD in a sample of pestrmenopausal women (45 ). On the con-
trary, positive association with hip BMD has been found in men
buat noe women (46, Thoe association studics arc, howorer,
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bascd on a limited oumber of polymorphisns in RANKL, which
could cxplain their conflicting resules. A rocone family-bascd as-
sociation study uscd a more systomatic approach to screen the
undcrhying genctic vanation and showed strong positire associ-
arion with hip-BMD (47). Additional scestratificd analyses sug-
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gestod, howeover, that the o bscrvcd association was mainly driven
bey the o ke subjocts. In our MEMO data, gender-spocific linkage
analyscs showed a slightly higher LOD score valuc in the men
I:LDDumm - 1.42.] ﬂ:.n.nﬂ::wmml:LOD SODET = U.?S]st.nltn.
(Fig. 2, but cvidonce for linkage &wcaker in the men strata than
the combincd d.l.tn., uuggustmg that both strata contribute to the
hinkage peak on 13g12-14.

Al our mowt Euh.g:pcdm arc consistont with pm'mu: stud-
ica. Chur finding for lumbar spine on 12923-24 (LOD scorc =
1.65, dosc to D12578) cverlaps with the linkage poak (LOD =
1.63, closc to D1 2579, position = 115 cu) rcported for fomoral
ook inasamplo of 40 multiplos Cavcasian pedigros ascortaincd
through a proband with ostcoporosis (48). Our finding on
1q42-43 coincides with the linkage poak: (LOD scorc = 2, po-
sition = 255 o, closc to D152800) identificd in o samplc of 715
Burcpoan pedigrees (13). Similady, our linkage prak om
5g931-33 for femoral nock-BM DY was provicusly identificd in a
sampk of 5§95 sister-pairs for the samic skelotal sitc and closc to
the sarme marker 05422 (LOD scorc = 2.23) (6). This 5q31-33
poak encompasscs the cytoking cluster and the roversion-inducc d
LIM genc (RIL), which has been shown associated with mdial
BMD in adult Japances women (49). Our 21922 poak has also
been proviously identificd. The first study obtaincd suggestive
linkage (LOD score = 3.14, closc to D2151446) of trachanteric
BMD (8). A morc recentwork performed gander-specific linkage
analyscs and abtained, in men only, linkage evidenee ar 21922
[LOD scons = 3.36) for spine BMDY (30). Possible candidatcs
from this rcgion arc collagen VI, o-l, and -2 (COL&AIL,
COLAAZ) polypoptide gomes.

In conclusion, cur study is the first genome-wide linkage
scroon for genes underlying BMD variabality performed, to date,
in Buropcan pedigroes ascortained through a male relative with
low BMI} lorcls. Cur resubts show nowel linkage regions and also
suppaort somc of the linkage regions previously reported. The
sitc-spocific diffcronces in the bertability of BMD arc alecady
well acknowledged. Similar to other studics, we found differon-
tial linked regions for BWD at specific skelotal sites, supporting
the vicw that different genes regulare BMD ar different shcleotal
sites and that BMD as measurcd by dualcncrgy x-ray absorp-
tiomctry & a complox phenotype, a composite reflection of volha-
mctric B D and bone geometry. Thess obscrvations highlightcd
the complexity of the intcrplay botwoen generic and coviron-
mental factors to determing the final BMD variance at spocific
sitcs. We found significant linkage on chromosome 17q21-23
and suggestive linkage on chromosomcs 11, 13, and 22 for TLs
contributing to BMD varation at the lumbar spinc or fomoral
ook, Further analysis of thess positive regions by finc associa-
tion mapping & thue warnantcd. We arc planning to dovelop
linkage discquilibrium mapping studics using two complomen-
tary stratogics. The frst approach is a genc-contorcd association
study design aiming to scratinize the prominent candidate gones
locatcd im our best-linked regions. Extcnding the study to scarch
forinteracting cffocts betweon candidatc genesis also warranecd.
For imstancc, our linkage signals on 17921-23 and 11q12-13
could resule from cpistatic cffocts of LRPS and S08T gones on
lumbar spinc-BMD variation, as suggestod by a recont study
{51). Indeed, both protoins intcract at the cxtraccllolar domain
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of LRP'S that has a rolc in the wot cancnical pathway iovelved
in bore formation I:S'.I.].TI:: mcon.d.pm]crt & to conduct a whaole
genome association study in the MEMO data. This approach
may |:u:|.p to delincate the gmnt:i: determinants of BMD vania-
tion, by identifying additional QTLs, not revealed by linkage
approachcs.
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Genome-wide association study confirms BST1 and
suggests a locus on 12g24 as the risk loci for
Parkinson’s disease in the European population
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We parformed a three-stage genome-wide association study (GWAS) to identify common Parkinson's disease
(PD) risk variants in the European popiulation. The iniial genome-wide scan was conducted in a French
sample of 1039 cases and 1884 controls, using almost 500 000 single nuclectide polymorphisms (SNPs).
Two SNPs at SNCA were found to be associsted with PD at the genome-wida significance level (P< 3 x
10~%). An additional set of promising and new association signals was identified and submitted for immediate
replication in two indepandent case—control studies of subjects of Europaan dascent. We first carried out an
in sifico replication study using GWAS data from the WTCC G2 PD study sample (1705 cases, 5200 WTCCC
controls). Mominally replicated SNPs were further genotypad in a third sample of 1527 cases and 1864 con-
trols from France and Australia. We found converging evidence of association with PD on 12024 (rsd9644583,
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combined P= 2.4 x 107"} and confirmed the association on 4p1S/BST1 (re4898412, combined P = 1.8 x
1075, previously reported in Japanese data. The 12q24 locus includes RFX4, an isoform of which, named
RFX4_v3 encodes brain-specific transcription factors that regulate many genes involved in brain morpho-

genesis and intracellular cakcium homeostasis

INTRODUCTION

Parkinson's dizease (PD) i the second most common degon-
crative dizease, affecting 1-2% of individuals older than 635
years. Clinical features of PD result primarnily from the loss
of dopaminergic nourons in the substantia nigra Although
the common form of PD is sporadic, siv gemes have boon
wdentified, mainly by linkage analyses of Mendelian forms of
the disease. Two genes, SNCA (encoding a-synuclein) and
LRREZ, have an sutosomal dominant inheriance and four
ofher penes, PARKZ (parkin), PARK6 (FINKL), PARKT
{DJ-1) and PAREL3 (ATP 13A2), have an antosonal reoessive
inheritance (1). Froquenty, mutations in these gemes are Tound
i patient with carly-onset PD, particularly those with auioso-
mal recessive inheritance. However, in most populations,
Mendelian forms of parkinsonism are me when compared
with the most common fom of PD, a freguent and complex
disorder probably explained by e mleraction betweoon
genetic and environmental facinrs.

The first two genome-wide association studies (W ASS) in
FD {2,3) provided evidence of association with several loci but
mast offen not at the genome-wide significant level, and most
initial association findings were not confirmed by subsequont
replication analyses (4). Two recent GWASS {5.6) roported
srong of genome-wide significant associations with one or
more of the kmown PD genes (ie. SNCA MAFT andior
LRREZ), So far, only two ‘new” loci have boen identifiod,
1QI2PARKLE and 4pl 5/BST, in the Japancse data (5). The
USTURKGerman GWAS (&) moplicated positive association
with variants at PARK 1S but failed to replicate the asocistion
at BSTI.

To identify addiional variants that affect FD risk in the
Eurcpean popilation, we designed a threestage GWAS of
PD in three case —control samples from France, de UK and
Australia (total of > 13 300 subjeck). A sat of 5 op associ-
afion signals was identified in the scan sample (1039 cases
aml 1984 controk from France) using the Mhming-6100wad
chip, Promizing and new signals wene followed-up for step-
wize replication in two furnhor UK and French/Australian
case —control stedies { > 3200 cases and T controls).

RESULTS

The gempme-wide astociation resule from logistic tost oor-
mcted for genomic inflation (GC) revealed two 2 msclon-
tide polymorphisms (SNPs) with Poe<"10"", and a
substaniial number of SNPs with stong (Poe- < 1% owi-
dence of association (Fig. | and Table 1) For pmctical
reasons, wo focus our atenton on the 50 best-asaociated
SWPs to priovitize for immedia® v silice  replication
(Table 1), Secondary logistic analyses, adjusted for fwe first
twio principal compononats { PCs) led to similar mnk order of
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SMPs, albeit slighty weaker sssociation signsls (Tahle 1}
This suggests that the significant mesults, evealed by ouor
primary amalyses, are not biased by residual population sub-
sructure  within onr Fremch scan sample. The 350
best-asmociated SNPs d 33 distinet penomic loci, and
were associaid with Poe < 5.6 = 1075, Sixtoon associations
were found within two well-known PD genes, ie. SNCA
(422, 4 SMPs) and MAPT (17ql2—q21, 11 SNPs), or
within BSTI (4pl5, onc SNF), a recently reporied PD risk
locus established at the genome-wide significance level in a
Japanese population (3). The remaining 34 SNPs wem
located in 20 distinet previously unreporied putative FD loci,
The two genome-wide significant SNPs wene located on
4q7NSNCA  [rsIS6XM, Poeo=282=107% OR=13T:
05%, 1 (122-1.53) and 2736900, Poo= 288 x 1075,
OR = 1.35 (122-1.507]. The next most significant SNE was
on chromosome 12g2 1/LOCA0LTS [rsT954T6], Paer=
209 s 1077, OR = 134 {1.20-1.500].

The 50 top SNPs were tested for dn silico replication in the
WTCCC2 PD shisdy dats (Table 1), For the sake of clarity, OR
values are reporied as a function of the number of risk alleles
as identified in the stage-1 dat. Associations for all 15 SNPs
in SNCA and MAPT genes weme roplicated of nominal
Poslies < 4 = 1075, Asocistion with the BSTI wvariant
was also replicated but at 3 weaker significance level (OR =
108, P=0.025) For all SMPs at SNCA, MAPT and BSTI,
the results in the French scan and the UK moplication
samples were highly congreent in ®rms of risk alleles and
allele froquencies As expecied, ORs estimaied in our scan
study tend to be higher than those oltained in the replication-
stge data, egecially for BSTL, OF the remaining 20 loci,
association signals at dhree doci (four SWPs) wene replicated
with nominal P < 5% and with the same direction of effect,
These SNP: wemre locsted on  chromosemes Jg21.3
(621341, OR = 108, P=0.028 and rs6723108, OR =
Lll, P=0005), 12p13.3 (=11064324, OR= 108, P=
0045) and 12924 (4064460, OR =111, P =0,0045)
Differences in allele frequencics across the data from France
and UK were notshle for the 2q21-g22 SNPz Indeod, the
region encompasses the LCT (lactass) gene whose SNPz am
known 0 vary in frequency across Europe, and rs6723 108
has been shown o have diffcrent allele frequencios i the
Fremch and the /K —Irizh populations (7).

We funher folowed-up the five roplicated SNPs (from
three mewly identified loci and from BSTI) i the socond
mplication dstaset (1527 cases amd 1864 contmols from
France and Australia) (Table ). Inostage 3, evidence of
association was assessed with the Mantel-Haenszal test to
oontrol for the potential confounding owing to the different
geographical origing (France versus Australia). Evidence of
smspciation was meplicated for two SNP: located on 1224
(4064460, OR =112, P=0.01T5) and on 4pl5/BSTI
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Figure 1. Maskaston plot of the ganomn ecwide associotion reselis oo 452929 ShPs. Logistic anabys is coneated for genomic mflstion (G0 remlisp

(4698412, OR = 110, P=0.02%). Association signals from
joint analysis of the two meplication datasets wore improved
for fw same two SMNPs only: &t 4pl5/BST] (stape 2+
styge 3, P=0.0033) and &t 12q24 (gage 2§ gage 3, P=
0.000345) loci, Notably, joint analysis of the three datasets
showod a consistently greater for asseciation for
the mewly identified locus on chromosome 1224 (P=
238 x 10 ) than for 4plFBSTI (P=1T79x 1075
Addiional smalyses showed thet our initial sssocistion
signals ware not confounded by age and they did not
appear to be driven cither by the subgroup of cases having
an early age (<50) of onset of te disease or by dwose
having a positive family hisiory of FD {resuls not hown).
The population-atributable rsk (PAR) associated with
SNCA, MAPT, BST] amd the 12g24 locus ocstimated in
stage- | data was 11, 20, 13 and 8%, respectively; in the com-
binod data, PAR wes 7% and 4% for BHSTI] and 12g24,
mespoctively,

Fimally, we also examined 18 SNPs from five loci, pre-
viously reported to be associated with PD at a gonome-wide
significance level fom two published GWASs of PD (55)
(Table 3). We addod three SNPz {at SMCA and BSTI) that
wire found strongly associsted in our stage-1 data. The table
also shows the resuls for a suppestive PD misk locus (GAK)
reported by the published GWAS of PD¥ from familial cascs
(#). As for the proviously mported FD loci, two loci only
(SMCA and MAPT) have been identified with genome-wide
significance &t the screen stage: SMCA in both the Japamese
and European populations and MAPT in fe Evropean popu-
lation omly, The two new PD orisk loci (BST] and PARKLG)
wire identified in the Jpenese population: association
signals wene s.um'u_g‘{F < ll]_é':l in the discovery sample, and
eicopdad P 10 ° in the combinod data (5). As already
reported hare, our GWAS provided genome-wide significance
for two SNCA variants and replicaied positive sssociations for
variants at MAPT and BST | loci It is worth noting that allele
frequencics may differ markedly botwoen the Japane s and the
European dataces, eqpecially for SWPs at the SNCA and BSTI
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loci. Saliendy, the diroctions of effects (e risk allele) and
cifect sizes at SNCA varants are mther congruent acmss the
Europesn and Japanese datsets. For the memaining three PD
loci, evidence of asmociation was nominal (PARK1S, Pge=
003 LREK2, Poe =0/, GAK Pgo=~0008) in the
Franco-GWAS data,

DISCUSSION

O peome-wide assoction analyses in the French scan data
movealed wo SNPs with genome-wide significance (Fge <
107}, and a number of additional SNPs with suggestive evi-
dence (Poe < 107*) Here, we focused on the 50 top associ-
ated SNPs for immediste replication in two ndependent
casp—control samples. 'We wsed a sepwise replication
design. To wefine the set of most promisng resulis, we first
conducied (n slico replication for fe 30 SNF: in the
WTCCCZ PD data (1705 cases and 5200 WTOCC contrals),
Replicated SWPs were genotyped and tested in a third
datasetof 1527 cases and [B64 contmk from France amd Aus-
tralia Our scan stage showoed genome-wide significance of
msociation with FD for two SNFPs at the 4q22SNCA locus
(P 288 » 107, Indoed, out of the 30 iop associaed
SMPs, 15 are located in genomic regions of two known PD
genes (SONCA, MATPT) and one is located on 4pl5/BSTL a
rizk locus recently reported with genome-wide significance
in Japancse samples, SWPs at SMNCA and MAPT were all sig-
nificantly ssociatod with PD in the UK-GWAS data (SNCA,
P B 10T MART, P < 2.75 x 107%). Evidenoe of associ-
ation with 4plSBETI was als replicated in the UK sample
but at a lower (rsd608412, P =0025) sgnificance level,
Out of the remaining 34 SMPs, four SMPs (three loci)
showed significant (P < 0.05) and consistent evidence of
asspciation in the UK dam. A toml of five SNPs (fowr loci:
2g213, 12p13.3, 1224 and BSTI) were followed-up for repli-
cation in the third case —ocontml sample. Two of the four tested
mgions wene replicated: 4plSBST] (P=003) amd 12924
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1Tpi32 43T R G 0TI 134 SMEO8 IEIED4 arr osE
2ailn THITm EOIENT A s 133 199E08 SETESS T oss

Hink alleds = smge1 dam
bhisk allde fagmency in aoomrols
M ogistic tems meinding 2PCs o8 covariales

“Fovatues showm when the direction of affect in sage. md singe-2 dat ore consisent

Smemailed P08

(P =0018). OF the four regions, only one {12p13.3) showed
no evidenoe of association from fe combined analyss of
the two replication datsets, Overall, evidence of mssociation
was congstently stronger with the region of the newly
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identified PDy risk loows than with BSTL, in each replication

sampla 25 well 2 in the combined (genome-wide and wo
replication es) data (12q24, P=238x 0" BSTI,
P= 179 x 10
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The evidence of association {Pac < 1.35 = 107", Tahles 1
and 3} that we detecied with several SNPs in the 3 block of
linkage disoquilibrium (LD) of the SNCA locus (Fig, 2A),
including the two SMP's reaching genome-wide significance
in our scan sample, is highly consisent with previous FD
GWAS studies (5,6).

MAFT is located in a lrge block of LD on chromosome
1Tgl2-q22, which oontains several additional gones
{Fig. 2B). Provious studies (9100 have identified a large
haplotypic block associated with PD, with HI and H2
being the at-risk and the proective haplotype, mspectively.
Our fwo most assecated SNPs in the 17q12—-g22 region are
located within this haplotypic block: =IT600T03 (Foc=
39 % 107 and sITSEI086 (Foc= 13 = 107"}, the lamer
being at MAPT. In addition, H2 is mgged by the minor
alleles of four of owr gemotyped SMPz mI2IR326R'G,
83%,.= sIZ3TIGWA, sl0R190TA and mBOTOT23G. In our scan
data, we found the same HI/HD association signals, with
all minor alleles of those four SMPs being significantly
associgied (Poc < 344 x 107°) with a decreased risk of

5 FD (Table 1).

: The BST1 gene has previously boen associated with PD ina
Japamese GWAS at a genome-wide significance level ().
evidenoe of association for rel69E412 was found in
the Japandse scan (P=53 = li]_"r1 OR = 125) and in the
combined {scan - replication) data (P=1.8x= ll]_l, OR =
124) (5). A mmch weaker signal was obtained in the LS/
UK/ German data, in both the scan (P= 009, OR = 10T)
TR RAR and the combined (P =0.03, OR = 104) data (5). Here, we
EEEs meport swong evidence of associstion of PD with BST 1 (com-
bined P=1T72= 10", OR=1.14) The most associated
i SHP (34698412) maps to a 13 kb LD-block (Fig. 20) and is
3 in high LD (" = 0.74/0,79) with the net top wo BET1 var-
iants | Table ). Despite the variation in the allele frequency of
e nzk allele betweoen the Japanesz (RAF = (.33) amd the
European (RAF = 0.52—00.56) samples (Tahlos 2 and 3), we
found marked homogencity in the direction of effects acnms
the groups, but effect sizes seemad to be lower in European
fhan in Japamese samples. BST1 has been proposed to play a
mle in mﬂuﬂﬂ: ADP-ribose that sorves a8 8 second
meszenger for Ca™™ mobilization in endoplasmic meticulum
aml thus Ca homeostagis-relawed BST] could be a cawse of
seloctive vulnerability of dopaminergic newnns in PD (11}

Our most associated SNP, on 1224 (combined P = 13§ =
ln'f,ﬂ‘ﬂ‘.zl.lﬂ,jszﬁkbmwm of RFX4 (Regulatory
factor X4) (Fig. 20, Two oiher close genes, POLRIB (Poly-
merase RMNA I polypeptide B) and RICER (Resistance to
inhibitors of cholinesierase § homolog B), ane 200 kb contro-
mere ad telomeric of the 1224 SNP, respectively, The
RFEX proteins belong to the winged-holic subfamily of
helix—tum—helix transcription factors The RBFAY_vi man-
seript varant i the only RFXY isoferm that is significantly
cxpressod in e fotal and adult brain, and its expression is
restrictod 4 the brain. In addition, it has a mile inthe transcrip-
ftion of many genes involved in brain momphogenesis, such as
the signaling components in the wnt, bone morphogene tic
protein (BMF) and retinoic scid (RA) pathwaye, In particular,
exdell, a COH3Ctype chemokine gene, which is highly
expressed in brain in response to injury or infection and regu-
lates intracellular caleium concentration, was downregulated
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in RFX4_wi-null mice (1), Thizs allows spoculation fhat
RFX4 and BST] ame functionally linked and indirecily
involved in the regulation of intrace Jular Ca™ concentrations,
which plays an important rele in variows cellular functions and
cell death. Finally, polymorphisms in RFX4 have boen shown
to be risk factors for the bipolar disorder, manic-depreszive
illmes (13), A rocent study showed that a substantial pro-
portion (10-15%) of op GWAS hik, so far identifiad, ane
e-quantitative trait loci (e} TLs), iec. msociald with geme
expression levels (14), We have indtisted oTL analysis
using an existing brain expression darshbase (15), bwt so fr
failed to identify amy associstion of the PDoassocisted
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4064469 SNP with the expression of known genes contained
within the 12g24 region.

In conclusion, we have conducied a laroe GWAS of FD
i three cage—control ampls from France, the UK and
Australia The GWAS sage ha 75% and 33% power to
detect the loci of the offect sizes observed in stage-1 data
for the 1224 variant (OR = 12T) at a significance of
P35 107 and P < 107, mpectively. In the scan-step,
we detectad -wide gignificance of sssociation with
PD for two SNFs on 422, and swong evidence of associ-
ation with 17ql2-q23 SNPs, The two mngions onconpass
previously meported locih SMCA and MAPT, mspectively.
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Figure X Comtimmed

In addition, we confirmed, for the firg time in subjects of
Evropean ancestry, e association of PD with 4pl3/BSTI,
recemtly identified in Japanese samples Finally, we ident-
ified a mew locus on 12g24, potentially sssociated with
FD. Further neplication stsdies comducted in large case-
comitral 3 are wamanted to evaluak the comntribution
of this locus to PD rsk,

MATERIALS AND METHODS
Sample ascertainment and diagnostle criteria

The miain characteristics of e three case—conirol samples are
shown in Table 4.

Sirge-l subyfects. The total number of cases and controks from
France includod in #age 1 was 1070 and 2023 controls,

resprtively,
= PD subjects: Paticnts were recruited through the French
notwork for the study of Parkinson’s disease Genetics

188

{FDG) that comprises 15 univemity hospitals across
France, Defnite and probsble PO was defined acconding
to standand criteria. Definite PD required at least two of
throe candinal signs (skincsiz and'or ngidity and'or
tremaor) and absence of exclusion critenia (ophthalmople-
gia, pymmidal or cerchellar signs, carly dementia,
urinary incontinence or postuml mstability and prior
cxposum o nouroleptic drgs), and 2 positive and sus-
taincdresponse to levodopa therapy. Probable PD required
at least two ofthe five following criteria: the parkinsonian
triad, 8 good res ponse to levodopa therapy and asy mmetri-
cal onsct, Maost { =B80%%) of the PD cascs fulfilled the cn-
tenia for definite PD. Patiens were sclected in an effort
to enrich for individuals who may have greater genetic pre-
disposition to PD, through selection of cases with a posi-
tive family history of PD (Table 4). Cascs wem of
European origin, mostly French (n = 930). Subjects diag-
noscd genctically with known PARK mutations (SNCA,
LRRK2, parkin and PINKT) were excluded

DIOE “Dl JBQUESET LD COREUES LES "BwopeD jo S B Gospwnolpopo fuy wog pepecusog



Annexe 2 : Articles publiés et en révision

Higmaan Modecwlsr Genetics, 2010 @

c
i | Lt - |
R e — ——
Rosi EHP
13{35"
5 - n ﬂ :
%
a .
i ® Sy %
] ! 1 ! i | o
tapge B 8. MeEizai_zagae
H&é:—:gswmwmwm
EEQE?FFE'U'?-F?-'I'éﬁ?Fﬁ;
2 e

Figure L Comtimmed

» 3C neurologically nomal contmls: The French Three-
City (3C) cobort s a population-hazed, prospoctive
{4-year follow-up ) study of fie relationship between vas-
cular factors and dementia, carried out in three Fromch
citics; Bomdeaux (Southwest France), Dijon {(central
castern France) and Montpellier (Southeast France)
{ 16). Participants { =9000) are non-institutionalized sub-
jects, over 65 years of age, mndomly sclected from the
electoral rolls of cach city. Patients with Alzheimer's
discase or other types of dementia, and individuals for
whom information on their dementia status during the
4-year follow-up was missing were further excluded,
Here, we used a sample of 2023 neurologically normal
subjects matched on gender with PD cases, randomiby
selacted from all the participants.

Stage-? subjects. In sifico weplication sample: we exchanged
pempme-wide astociation data with the WTCCC2 FD study

189

group (Spencer o of, submitted). This case—control - study
conzistad of 1705 PD cases and 5200 controls from the 1958
Birth Cohort and from the OK Blood Services Condrols (17),

Siage-3 subjects. De nove genotyping was conducted in two
indepondent case—control damsets from France (872 PD,
144 comtrols) and Australia (655 PD, 424 controk). The sub-
jocts from France weme combined from three French studies:
TERRE (207 cases, 468 controlg), PARTAGE (313 cases,
393 controls) and an edtension of FING (352 cases, 3TH con-
trols). The extension PG study ncludes patiorts who wero
not available ot the time of the stage-] genotyping execution
and mowrologically normal spouses of PDNG patients. In
cams, the mean at examination and fe mean age of
onset of PD is 59 (30-B6) and 50 (20— 84) years, respectively.
The mean age of controk is 60 (31-85) years. In PART AGE,
patients and controks wene identifiod affiliates of the
Munmalité Sociale Agricole (MSA) from five French districts.
Parkinsonian was defined & the presence of at loast two car-
dinal zigns {rest tromor, bradykinesia ngidity, impaired
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Figure L. Contimmssd

po&lrﬂn:ﬂmslPDmd&ﬂnadaﬂ:eprmcnfpﬂina
sonim after exclusion of other cawses of
rohmnrnﬂumlysdnmadﬁun:ﬂh!ﬂﬁdﬁ]mmdt
same districts and matched for sex and age (+2 yeams)
DMA was collocied from saliva (Omgene kif), Cases and con-
trols have a mean age of 67 (37-79) years, and the mean age
of onset of disease is 63 (35-T5) years, TERRE is basod on a
similar protocol { 18], but DNA was collecied from bilood; the
mean age in cabes and controk iz T3 (46—82) years, and the
mean &p¢ of onsot is 66 (39-80) years in cases
Awmstralian sudy: Suhjects with PD were recruited from
one private and two public movement disorder clinics in
Brishane, Confrols were electoral mll volunteers and
pmutq:mmndﬂuum subjects demonstrating zigns
{19). The mean age is T2 (34-105) and
?4 {33-107) years in controls and cases, respoctively; the
mean age of onset iz 59 (23-96) years in cases Only
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Caucasian subjocts were inclhided in stage 3; in the Austrs-
lian study, analyses wore reswicted to paticipant who
reported  having  four Evropesn  grandparents  (>-§35%
British), There was no overdap boiween the stbjects used
in the replication datasets and these inchaded in the
sape-1 data, Writton informed consent was obtained for
all participating subjects and reseach protocols were
approved by local ethics committees

Genoiyplng

Stage-1 genotyping. DNA samples of PDG cases and 3C con-
trols were transforred o the French Contre Mational de Geno-
typage. First-stige sanples that passed DNA quality condrol
() (1064 PD cases and 2023 conrok) were genoiyped
with THheming Humantl0-Ouad BeadChip and subjeced to
standard O procodures,
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Sage-l Slaget SHaged Total
Sean Replicaion Rephication

Camer Prevck UK Preach - Assmlan

Genodypang plaifoem T ey 451 i1 ot T b E58%" Thhrrm na {redde e

Cases 1ade hid 37 41T

Sex i MUT 142 137 142

Age: mean + 2D () 378 & 1685 (1003) NA &30 & ELT (1345)

A menn + S e 49 = 118 &) G52+ 113 (1105) 613 = 114 (1351)

FH 4 (%) a7 a 17

Ciomarals 1984 300 1264 s

Sax ratia (M) 133 m L

Age: measn + 8D (" TAT £ 5.4 (1584) i 61+ 100

Tiotal A Gahs 134 13 319

“Mumber of sshgeas for windh agelage of omest of dmease 15 loewm

Frage-2 penotvping. This WTCOC2 PD study sample was
genotyped by the Welcome Trust Case —Contrel Consortium
using the Nlumina 630Y genotyping amay (Spencer & al,
submittod).

Stage-3 genotyping, Genotyping in the extended PDG sample
was camied out in the UMR/S 975 laboratory, using
predesignod TagMan probes (C_33TT00_I0V 6313415
C_M330ER0_10¢ =6T2I108; C_12006605_ 10 1=]11064524;
C_2TTS6T0_10¢ rsd6ang, C_1216796 10 m4698412) on
an ABT 7500 Real-Time PCR sysiem Applied Biossystams,
Foster City, CA, USA), according to the mamifacierer’s
ingrections. Data were then analyzed wsing the 73500 softwan
v.20.1. The TERREPARTAGE snd Australisn ssmiples were

using the MassARRAY platform, with
the iPLEX prowcol (Genoscreen, France). The basic proical
involves a multiplex primer exiension followed by mainix-
assizied laser desorption ionization-time of fight mass spee-
troscopy detection, In order to avoid any genotyping biss,
cases and controls wene mandomly mized when genotyping
and, laborawry personne] were blinded to case—control statis,

Quality eontrol of France GWAS scan data

Varus stingent QC filters were applicd to remdave poorly
parforming ShPs and ssmples using tools implemented in
PLINK vemsion 1.7 (200,

SMNP QC: Markes were memoved if they had a
gondtype-mising rate =003 or a minor alleke feguency
(MAF)< 0.05 or & Hardy—Weinberg P < 1075, This SNP
OC sep led to the removal of 74660 autosomal SNFs.
Thus, stbsequent analyses wore based on 492 929 SNPs

Individeal (3C: Samples were removed based on standard
exchsion eriteriz; call i of <96% (22 subjects], inconsis-
encies between reported gender and genotype-determined
subjects)  and e latedness
(identity-by-descent cstimate >~0.14; 6 subjects), Applying
these QC filters led to the remowval of 39 subjects (14 cases,
25 controls).

Population stratification and principal component anaky-
she: To detect individoals of non-European ancestty, we
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thinned e SMNPs to redoce LD o a set of 535 193 SNPz. To
this end, we removed SWNFPs from the exensive megions of
LD{CHR2, CHRS, CHRG, CHRE, CHR 11} (21}, a.ndl:xdudud
SHPstmypu:mﬂlmalmmIPwnduwh.dr = 02, Our
stage- 1 genotype data wene fen merged with genotypes at the
same SNFs from 381 wwrelited Euwropesn (CEL), Yoroban
(YRI) and Asian {CHE and JPT} samples from the HapMap
project, Principal ¢ ot analysis was applied using
EIGENSTRAT (I1). The two PCs clearly scparated the
HapMap data inip three distinet clusters according to ancestry,
and most of our stage-1 samples wae clustered with the
HapMap Eumpean samples (Fig. 3). Thify-two samples
appeared to be ethnic outliers (including one subject clearly
sharing African ancestry) from the European chster and
were excluded from further analysis, The fmal post-0OC scan
sample comprisod 103% PD cases and 1984 controls,

Statstical analys

Associstion analysis of the genotype dats was conductd with
PLINK {20,

Surge-] aswociaton amelyres. Logistic regresion was wsed o
study the allelic associstion between cach SNP and PD assm-
ing an additive genotic model. Our analysis was based on
492920 SNPs and on a conservative qume-wnh sigmifi-
cance threshold of (U05/492929 = 107", The distribution of
s ssseciation rosulis was found to I'.u: marginally inflated
(median y* =0521); genomic inflation factor A=1.14
(A = 1. 10} Logistic regression analyzsis adjusted for the
two first PCs of te EIGEMSTRAT anabsis revesled a
genomic inflation of 103 (median y" = 0472). As for our
primary analyses, we sppliod the genomic inflation cotrection
method (23); the median of the GC-comected ¥° valie was
447

Semsitylty analyses: Two further analyses were conducted
i assist in e interpretation of resulis of the identified GW AS
SMPs:. We performed ape-adjusted megression analysis amd
conducied subgroup analyses of two subiypes of cases
against all contmls, Cases with a discase onset before 50
years (m =428) wore classified as ‘early AOD", and cases
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having ai least one first-dogree relative with PD (n=432)
ware classified as ‘FH+ ",

Sipge-2 in silico associmion amalyses. Statistical dawm (ORs,
effective sample sizes and nominal P-values for cach of the
50 top SMPs) in the UK sample were obtaimed from the
WTCCL PD shwdy group that used similar analytical
methods (Spencer of al, submitted).

Sixge-1 gesociation analyses. For the de move replication
shge, we computed asociation statistics with the Maniel-
Haenezel teat 1o control for the potential confounding owing
o the geopraphical center (France versus Australia) for the
five SNFs replicsted al stage-2, Tlsing raw genntypes firom
all the study sanples, we computed similar stratified (France
versus Ausiralia versus UK) association statistics in the ¢om-
bined (stge-2+stage-] amd stge-l + sage-2 4+ stage-3)
data

The PAR asmociated with the detected variants was esti-
mated with the following frmmla; PAR =p (OR-1)
[HOR-1) +1], where p is the frequency of the ridk allele in
controls, and OR & the odds ratio associated with the risk
allele.
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Abstract

Crar specific aims were to evalnate the power of bivanate analysis and to compare its
performance with fraditional univariate analy=is m samples of unrelated subjects under
varying sampling selection designs. Bivanate association analysis was based on the
Seemuingly Unrelated Fegression (SUR) model that allows different genetic models for
different frarts. We conducted extensive somulations for the case of two comelated
quantifative phenotypes, with the Crantitative Trait Locus makmy equal or unequal
confnbutions to each phenotype. Chur simmlation results confirmed that the power of
bivariate analysis 1= affected by the size, direction and souwrce of the phenotypic
comrelations between trazfs. They also showed that the optimal samphng scheme
depends on the size and divection of the nduced-penetic comelation. In addition, we
demonstrated the efficacy of SUR -based bivanate test by applying it to a real Genome-
Wide Association Study of Bone Mineral Density valnes measured at the Lumbar Spine
and at the Femoral Meck 1n a sample of unrelated males with low Bone Mineral Diensity
(L5 Zscores ==-1) and with high Bone Mineral Density (LS and FN Zscores =0.5). 4
substantial ameount of top hits in bivanate anabysis did not reach nominal sipmficance m
any of the two single-trait amalyses. Altogether, our studies suggest that bmvanate

analysis 1s of practical ngmficance for GWAS of comelated phenotypes.

(=]
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INTRODUCTION

With the availability of high-density maps of smmgle nucleotide polymorphisms (SMPs),
association studies have become popular tools for dentfying enas underhying complex
human traifs and diseases. For most cumrent populafion-based genome-wide association
studies (GWAS) stafishical power 15 often lhmited due to the complex interplay among
factors that mfluence the etology of diseases L Increasing sample size and multlocus
or multrvariate statistical analyses can improve the power for detecting association.
Sample size 15 often resincted due to genotyping costs and hmifed sample resources.
Several studies have demonstrated that analyzing samples selected with extreme values
can be more powerful than analyming samples randomly selected from the pﬂmﬂaﬁmy.
In addition to using selected samples, another approach to mereasing association test
power 15 to perform jount analysis of multiple correlated phenotypes. For many commeon
multifactorial traits, several correlated phenctypes are uwsually recorded for each
mdrvidual dunng sample collection, but most ofien the phenctypes are analyzed
separately 1n a umivanate framework Joint analysis of comelated phenctypes can
theoretically provide preater power than that prowided by amalvais of mdivadual
phenotypes . Multivariate analysis can also alleviate the multiple testing problem,
caused by testing different traifts separately, and thereby improve the ability to detect
genetic varants whose effecis mtonsma]lmbedetectedmmtraﬁamanﬂysizg.
Several mmltivanate approaches have been applied to hnkage studies of comelated
complex phenotypes, as osteoporosis and bome-related phenotypes *'. Similarly,
vanons methods, often based on Generabized Estmating Equations {(GEE), have been
proposed for performang multivanate association tests oo populaton- or famuly-based
dats 7 Of the two studies that have investizated the power of bivariate association

test 10 population-based data, one applied the restricted bivanate associaton test that

196



Annexe 2 : Articles publiés et en révision

assumes same Quantitative Trait Locus effects on each trait '* % Such constrints in the
model may have overestimated or underestimated the refative performance of bovanate
over univanate anabysis. Finally, GWAS smdies using mulfivanate analy=is are rare.
especially 1n samples of subjects selected through their phenotype values, and further
mvestigations using this approach are wamranted ¥

To thes amm, we evaluated the statistical properties of jomt assocation analysis of two
comrelated quantitative tragfs in samples of unrelated subjects through symulation stodies,
using the Seemingly Unrelated Regression (SUR) bivanate model that allows for
different {JTL effects on traits. The evaluation was conducted under different simations
according to the sample selechon demign, genetic effects and residual comelaton
between the traits. We demonstrate the efficacy of SUR-based bivanate test by applying
it to smmultaneous GWAS apalysis of two correlated bene phenotypes, Bone Mineral
Density (BMIY) at the Lumbar Spine and at the Femoral Neck, which are major nsk

factors of osteoporosis.

METHODS

STR-baszed bivariate model

The Seemumgly Unrelated Regression (SUR) model Mica generalization of 2 classical
lnear regression mode] that consist: of several regression equations with potentially
diffevent sets of explanatory vanables. It thus allows for a differential effect of
explanatory vanables on phenotypes as well as the possability that some vanables moght
be associated with only one trait Let's M be the totzl number of unrelated subgects
{i=1.... M), each having observations on two phenotypes v; (7=1.2). Consider a system of
2 equations, where the jth equation 15 of the form: y;=2 x [ + e;;, ¥;15 a Nxl vector of

the phenotypic values, ¥j 15 a (Bt} matnx of explanatory vanables wath Ej
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representing the number of explanatory vanables in the model for phenotype ) excloding

the infercept; 8, =(8/.58/.... 8 )’ is the (Kj+1)x1 vector of coefficients and ejis a2 Nxl

vector of the residuals emrors. The system of SUR can be wntten as:

LA =JaC) e

») L0 XA s

The SUR model allow for cross-equation comelation of the residual terms. The
covariance matrix of all the residuals is assumed to be nommally distributed with mean 0
and covariance matrix E(ee')=£1=E®J, where I, is a NxN unit matrix and T a 2x2

matrix with the following form:

[ I @

rEx o0, o;
o, and @} are the residual vaniances of Y1 and Y3 respectively and 1E is the residual
comelation between Y] and Y.
The SUE model 15 estimated usmg the generalized least squares method where the
covanance matrix £ 15 first estmated using ordinary least squares regression m system
(1). Linear restrictions on coefficients can be tested by an F test. The F statistic for
systems of equations is: F = [ (B (C coy (B3 Cy (CBY 2
where, C is the matnix of restrictions on coefficients. Under the mll hypothesis, the F
statistic has a central Fisher distribution with 2 and 2xN-E degrees of freedom where K
is the total number of estimated coefficients {(K=K+K;+2). The goodness of fit of the
whals system can be measured by the MeElroy’s r-square (R7). R is the proporticn of
co-variance due to X taking mto account the residual matrix covariance 37
Here, we applied the SUR model to test assocation to two confinuous phenotypes m
unrelated subjects genotyped at one SNP marker, and X is the Nx1 vector of genotypes

at the SNP. Under an additrve model the genotype for each mdividual 1 noted z;, is
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coded as a funchon of the number of minor alleles, that 15, 0, 1 or 2. We computed the
SUR: model free of constramts on the regression coefficients, that is, Bl and f2 were
freely estmated Under the mull hypothesis of no association to either ome or both
phenotypes, the F stafistic has a central Fisher distnbution with 2 and 2 = (N-2) degrees
of freedom. Separate associafion analyses of Y1 and Y7 can be conducted uwsmg
traditional umivaniate linear regression model: v =g x B + &, where y;. g, and [ are as
deseribed above but now e 15 assumed to follow 2 normal distribution M (D, u‘f}. The
mull hypothesis of no assoctation (i = 0) can be tested against the alternative (f; £ 0)

with a Student statistic (t-test) with -2 degrees of freedom.

Simulation study:

We considered gemetic models of complex tramts and specifically tned to generate
comrelated data mumocking as much as poszble our real Bone Mineral Density (BMD)
GWAS data (zee below). Smee a strong (~0.3) and positive phenotypic co-vanaton
exists for BMD values at the Lumbar Spine (L5) and at the Femoral Neck (FN) =, we
generated data for two posttively comrelated quantitative phenotypes. Further, m real
datasets, as causal loci wsually conmbute a small proportion fo the total phenotypic
comrelation, residual comrelation approsamates phenotypic correlation between tragts. It is
also more realistic to assume that the ivreshgator has a priori knowledze on the
magnitude and sign of the co-vanation of the studied phenotypes than on the magnitude
and sign of the QTL effect on each phenotype. Therefore, in 2ll our scenanios, the sizn
of the resadual comrelation (rE) was positive, but the sipn of the mduced QTL comelation
(r(z) was erther posiive or megative. Also, our BMD GWAS study used a samphng

demipn, with extreme truncate selechon of unrelated males, awming to mprove power.
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Therefore, we also generated samples of subjects dawn from the extremes of the
phenotype(s) population distribution.

The main scenarios and parameter setfiings are shown m Table 1. The different settmps
allowed ns to generate data for 2 QTL having same or different effact on the two
posttvely comelated phenotypes, and the two sowrces of co-vanaton (QTL and
rezidual) have same or opposie sign. Bnefly, we assumed a br-allehe QTL having
additive effects (a3} on ¥j (j=1.2). with munor and major allele frequency q and p.
respectively. The QTL contnbution to Yjis the trait-specific QTL heritability, h?j. Here,
we focussed our power myveshgation to QTLs explaming a relatively small part of the
trait vanance, 1e., from 0.5% to 3% which for complex tram=, seemed to us more
realistic. The genotypic means (ma) of Yj are equal to 2q x 3, (g-p) x 2j and -Ip x 3
when k. the number of miner alleles, 15 equal to 0, 1 and 2 respectrvely and with a; =
‘\l'[h!j.-"lpq]. We vaned the sign of 3 both were of same or opposite sign and the QTL
comrelation (rz) was, thus, equal fo +1 or -1, respectively. We first generated samples
of subjects unselected for their traits values (denoted as Su). Second, we generated
subjects selected from the 2.5% (Le., trant value £-3) and 30% (Le., trait value =0.5) left
and right tail of the population distribution of Y1 (denoted as 51). Third, we mcluded T2
in the selectton design, that is, we selected subjects from the 2.5% and 30% left and
nght tal of the population distnbution of Y1 and Y2 {denoted as 51). These truncate
selection cntena (frait value =-2 or ={.5} are the valnes we have used mn our real BMD
GWAS. Under 51 and 52, we generated samples with equal oumber of subjects drawmn
from the left (N/2) and the nght (M/2) side of the phenotypes distnbutions.

Traits values of N (300, 100{) unrelated subjects were generated as follows. For a given
combination of parameter values (1E, by, b%. 1G). we first draw QTL alleles from a

binomial distnbution with parameter q. and bmit genotypes wnder Hardy-Wemberg
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equlibrium. Then, condifionally on the genevated genotype g (k=0.1.2), we jomtly
drew the values of ¥ and Y3 via a bivariate nomnal distribution with mean (mg., my)
and vanance matnx £} given m equation {2). Third, under sampling 51 or 52, we
apphied the comesponding truncate selection, that 1= indniduals oot fulfiling the
selection criteria were withdrawn from the sample. Steps 1 to 3 were repeated until
reaching the requred left and right tincated sample sizes of (N/2) subjects.

Each replicate was analyzed with SUR-based bivanate and with tero separate unmanate
analyses using the systemfit package of R software (Riip:'wrrw -project.oqz) using the
genotypes at the QTL, that is, the SNP 1s the causal vanant. The mean and standard
deviation of each association statistic (F test and ty, ty tests) were derived from E
replicates. Power and tvpe I emor rates of each association test were caleulated as the
proportion of replicates with a test statistic exceeding a given theoretical threshold (R}
valee, at noonmal significance levels, 0=5%%, 1%, 0.1% and 10, Type 1 errors were
estimated in the settings were h®i=h*=0 with K=20 000 replicates. Power rates were
derrved with E=1 ({0 replicates. To compare the performance of bivanate and that of
unrvanate association analysis, we computed the propertion of replicates where t; and t2
were both lower than B One pumus this proportion estmated the probabihity to detect
association to either one of the two phenotypes. To admst for the two umvanate
asspciation tests, we apphed the Bonferrom correction, that is, we used the theoretical

thresholds Ro/2.

RESULTS
SIMULATION STUDY
Tables 2 and 3 present the mean (and sd) associabom statistic of the SUR-based

bivarnate (F test) and of the tradibonal univanate tests (t test), respectively when N=1
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000 for 56 scenanos under the alternatrve hypothesis and when g=04. For a given QTL
hemtability value, the results did not vary, as expected, with q.

Bivariate association statiztics: In randomly selected samples, the results m Table 2
show several well-established power fizures. First mean F stafishes of brmvanate
association analysis increase with the size of the traxt-specific QTL hentability (hzl
andor b’;) iespective of 1 and rE. Second, the power is highest m presence (xG=0)
than in absence (rG={0) of pleitropic effects: the highest power is achieved when rz="1,
that 15, when the correlation induced by the QTL effect and the residual comrelation are
opposite m sign. Thard, the results also confirm that the power of bivanate association
test vanes with the size of the residual comelahion: when rG=0 or rG=-1, the power
inereases with rE; conversely, when ri>=+1 it decreases with rE. These general trends
are observed irespective of the samphng selection designs. Applying extreme truncate
selection mcreases the power of bivanate association analysis, but the optimal selection
design depends on the true genefic model When r&G=0 or ro=-1. exireme selechon on
one fraif (51) 1s more efficient than extreme selection on both traits (52). Conversely,
when rG=+1, 52 15 more efficient than 51. Oherall, under Su or 51, the highest mean F
stafistics are obtamed when rG=1, nrespective of tE. Under 52, the highest power 1=
achieved when r3=+1 or when 15=-1, depending on the size of (E. Interestingly, when
the traits are moderately (fE=020) correlated, mean F statistics have greater values
when rG=+] than when riz=1.

Univariate association statistics Table 3 shows again several well-established power
figures. In randomly selected samples, the power of univanate analysis increases wath
the QTL beritzbility (k% /h%) and varies little with the size of the residual correlation,
rE. For phenotvpe Yy, under a given QTL hentability 012]_} value, the mean statistic

vahees of all models are symilar in the randomby selerted samples. Apphine extrems

202



Annexe 2 : Articles publiés et en révision

truncate selection ncreases the power of univanate association analy=is of T Under
51, the power remains similar whichever 1. Under 52, the power is the highest and the
lowest for the pleistropic models rG=+1 and rG=-1, respectively. When rG=-1 or rG=0,
the power of umivanate association analysis 15 greater under 51 than wnder 52. The
reverse trend 15 obfained when rG=+1. For phenctype T2, the power of unmanate
analysis depends on ri5 and rE. Further, applying extreme selechon does not always
lead to 2 gain m power. Indeed, when r3=1 the power of univanate analysis 15 the
greatest m the unselected samples (Su). When rG=0 the mean f statistic values m the
selected samples are biased and inflated. The magnitude of the bias i1s greater under 52
than under 51. Under 51, the bias increases with 1E.

Orverall, applying selection crifenia on one or both trars 1= an optimal samphng design
when rG=+1: the power of each separate univanate analysis is improved over that m
randomly selected samples. When rG=-1, spplying extreme truncate selection leads to
both a substanhal gain and decrease in power for Y1 and Y2, respectively. For the
situations m which the QTL does not exert pleiotropic effects (1G=0), the hizhest power
of univanate anakysiz of ¥ is obtained m the selscted samples. However, the mean t
statistic values for Y3, the trat no associated to the JTL, are also mereased. Type I error
rates of separate wmvanate analyses may thus be mflated, especially m selected zamples
and when the residual correlation is kigh

Type I error rates: When the QTL/SHNP has no effect on Yy and Y5, the values of the
mean 2nd standard deviation of both hivanate and umvanate asseciation tests are close
to the thearetical values, regardless of the residual comrelation, munor allele frequency of
the studied SNP and of the selection sampling design (Supplementary Table 1.4).
Indeed SUR-based brvamate and each separate univanate association tests have correct

type I emmor retes (Supplementary Table 1B). However, the false-positive rates of

10
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unrvariate assoctafion analyses for deteching association to esther or both the two traiis
are, as expected, inflated: the estimated rafes are roughly fwo tomes higher than the
theoretical rates. Applyving 2 Bonferroni correchon {(denoted as U_b) leads to shzhthy
conservative sipmificance levels, especially when the residual comelation between the
traits 15 strong.

Power comparisons : The power to detect association to either or both of the fwo traxts
uzing SUR-based bivanate analvsis was compared to the power of separate unnvarate
analysis of Y1 and Y2 adjusted for mmltiple testimg by the Bonferrom comection
{dencted 25 T_b). Figwre 1A shows the power curves (at significance of 107) against
the QTL hertability (b1, b)) when N=1 000, for moderately (fE=0.2) or strongly
(rE=0.6) correlated tramts. Power curves under 51 and 52 are shown m Figue 1B,
when h% =h*=0.005, N=1 000 and rE=0 2 or 0.6.

In randomly selected samples (Figure 1.A4) the relative advantage of SUR-based
bivanate over nmvanate assomabion analysis 1s more obvious when ro=1 and'or the
traits are strongly comelated (fE=0.6) but also when rG=+1 and the traits are moderately
comrelated (rE=0.2). Under 51 (Figure 1B}, SUR-based bovamate is shghtly less
powerful than univanate analy=is when ra=+1 and rE=0.6 or when rG=0 and (E=01.
For strongly comelated traits, the power ates are equal fo 94.3% (SUR) v=. 219.3%
(U_b) when rG=1; 44.0% (SUE) vs 32.3% (U_b) when rG=0; 36.8% (SUR) vs 35.9%
(U_b) when rG=+1. For moderately comrelated traits, the power rates are equal to 64.6%
(SUR) w= 31.7% (U_b) when rG=1; 32.9% (S5UR) vs 34.9% (U_b) when rG=0; 43.7%
{(SUR) wv= 32.6% (U_b) when rG=+1_ Under 52 (Figwre 1B}, SUR-based bovanate
shows same or shghtly lower power than univanate analysis except when rG=1 or
when rz=0 and 1E=0.6 where 1t outperforms unrvanate test. As already noted above

selecting on Y (51) 15 the most efficient samphng desipn when rG=-1 or when rG=0

11
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and the traits are strongly comelated (fE=0.6). Selecting on both traits (52) is the most
efficient desizn when rG=+1. Overall when rE={.6, the power of S5UR is the greatest
(94.5%) when rG=1 and under 51, while the power of univariate anakysis 15 the preatest
{56.8%) when rG=+1 and under 52. When rE=02 the power of SUR and unmanate
analysis are both the greatest (72.5% and 72.9%) when 1G=+] and under 52. As shown
m Supplementary Table 2, all these trends are confirmed wnder vanous parameter

settings.

ANALYSES OF EMPIRICAL BMD-GCENOME-WIDE ASSOCIATION DATA
BAD GWAS data: Subjects were recruted from the Metwork i Europe on Male
Ostecporosis study . Subjects salected from this cohort were unrelated males = 18
and < 68 years of age. In addibon the subjects were selected by bone densitometry
{measured at the Lumbar Spine and at the Femoral Meck) cntena, having either low
BMD (L5-Z-scores =-2, ©=175) or lugh BMD (both L5- and FMN-Z-scores =0.50,
n=133). Further details of the siudy sample are provided i Supplementary Table 3.
Genotyping was carned out at the Centre Mationzl de Génotypage (CNG, Evry, France)
using the Nhumna 370K platform SNP: and DNA data were subjected to standard
quaﬁtycmtnlmahmwiﬁmx(dehﬂam;ﬂmidedmﬂupplmﬂuy
Methods).

Association analysiz: Our pomoary analysis was the joint assomiation analysis of LS-
Zscores and FN-Zscores by means of SUR-based bivanate test. For comparison
purpese, we also applied separate umivanate association analyses of LS and FN Z-
scores. We used single marker analysis assuming additive genetic effects. The mean F
statisiic of owr 5UR-based genome-wide association analysis was equal to 1.018

(sd=1.022, median= 0.70). The mean t statistic of LS and FN were -0.0167 (sd=1.011,
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median=0.0165) and -0.0129 (sd=1.006, median=0.0104), respectively. These results
mdicated that there was no meaningful mflabon of wnrvanate as well as bovanate
associabion analyses.

Results: 5UR-based bivanate analyses identified a substanhial mumber (35) of SNPs
with strong ewvidence of association {P—ﬁhu!{lﬂ'"]l. Interestmgly, several of the
wdentified SNPs faled to reach nommal (P-value =5%) mgmficance under separate
unrvariate anakyses for either one or the two BMD phenotypes. Genome-wide brnvanate
and mmivanate association results were compared in terms of statishical stgmificance and
racks of the SNPs identified in either one of the two approaches. For each SHP, we kept
the lowest P-value (denoted as Best U) of LS or FN univanate association anabysis.
Univanate P values were not comected for multiple testing. We ranked the Best 17 P-
values from the lowest to the highest We simularly ranked the P-values from SUR-
based bivariate analysis of LS and FM. Figure 2 plots the sipnificance levels m each
procedure for the top 100 most associated SNPs identified from SUR-based (Figure
2.4) or from umvanate (Figure 2 B) analyses. We found that a3 majonty (52) of the top
SNPs in SUR-basad bivariate analysis also show strong (P=3x2107) association signal in
umivaniate analyses. For a substantal oumber (16) of the remaining SNPs, unmanate
analyses fail to reach pominal (P=5%) sigmficance (Figure 2.A) On the other hand, all
of the top 100 SNPs in univariate analyses (Figure 2.B) are also highly sizmificant
(P=8x10"") in bivariate analysis. Table 4 shows details of the association results for the
top 10 5NPs in SUR-based and in each separate univanate amalysis. The table also
shows P-values and ranks found in each of the two other procedures. The genehic
contnbutions {Rl‘lﬁlnﬁ} of the 10t top SHPs are not great, as expected for any relatively
common polymorphoc locus. Three of the top 10 5MPs from brvanate analyzis also rank

well (Le, are in the set of top 300 SNPs) m nmivanate analyses of LS andfor FN. They
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are located om 6q25: rank=2, P=13x10" (LS) and rank=1, P=1.2x10" (FN); on 15q14-
ql5: rank= 2 635, P=8 4x10°% (LS) and rank=3, P=<1 7x10 (FN); and on 22q13: rank=1,
P=3 5x10% (15) and rank=8, P=3x107" (FN). All the remaining 7 SNPs show 2 much
stronger association signal in bivanate than in univanate analyses, ncluding 2 of the 3
best SUR-based associaton signals. For the most sigmficant result, on 22g11.2
(P=544x10™), the QTL explains 3.85% of the jomt (co}variance of LS and FN. This
value hkely over-estimates the conitmbution m unselected populations. Nonatheless,
unrvariate apalyses faled to detect association (P=0.07) with this SNP. Conversely, all
top 20 SNPs identified from univaniate analysis of either L5 or FI belong to the set of
top 42 SNPs from SUR-based bivanate analysis. Otverall, our analyses showed that
unrvariate analysis did not identify new strongly associated SHNPs as compared to those
detected m brvanate analysmis. Comversely, SUR-based analysis identified stronzly
associated SNPs that were not detected in unmvanate analysis.

Crar study used a design, wath extreme tuncate selection of unrelated males. auang fo
mmprove power. Lhe approach of studving samples drawn from the extremes of the
population dismbufion of BMD has been nsed m several linkage studies of BMD
vaniation " but rarely in association studies—, and to our knowledge, mever m
samples drawn from the population of males. Due to our relatively small GWA sample
size, no SNP showed evidence of association to either ope or both BMD phenotypes at
genome-wide significance threshold of 1.7x107 (0.05/ 298 783 SNPs). However, we
used an extreme truncate selection design that, as shown by owr simulation studies, has
mcreased power over unselected samples. Chur SUR-based bivanate association analyses
identified strong association (P<8.4x10°%) with 3 genomic regions (6922.1, 15q14 and
22q11). These SNPs have not yet been reported to be associated with bone density m

previous GWAS . Two of them, on 15g14-15 and 22q11, are located in zenas that

14

207



Annexe 2 : Articles publiés et en révision

are known to be expressed in skelstal mmscle ™% GLUT 1] encoded by SLC2411 on
22ql] and R¥RF, om 15g14-15. Because muscle confraction has a major impact on bone
den=ity, this mught represent an indivect role of these genes on bone density These
genetic vanants, whether they are site-specific or possibly shared (pleiotropic), may
warant further follow-up genetic studies on BMD and other bone-related phenotypes.

DISCUSSION

We have evaluated the performance of branate associafion analysis based on the
Seemingly Unrelated Regression (SUR) model, which allows different genetic models
for different traxts. To our knowledge, this is the first study to specifically denve the
power and the relative performance of bivanate association analysis m selected samples
of unrelated subjects. Chur main resnlts coincide with well- known power figures ¥8 and
confirmed that bivanate association analysis outperforms univanate analy=sis when the
QTL exerts plewotropic effects and the relative mereaze m power 1s greatest when
comrelation of the JTL is opposite in sign to the residual comelation. The most powerful
sampling selection design vaned with the genetic model, specifically with the size and
the direction of the mduced-QTL comelation Applang truncate selection on one trat
was found the most efficent sampling design when the genetic and the resadual
correlations are opposite 1 signs. The same most efficient design was found when the
QTL does not exert pleiotropic effects: the power of the 5TUR-based bovanate
asseciafion test was found as good as or better than that of mivanate association test,
depending on the size of the residual comelation. Finally, when the QTL exerts
pleiotropic effects and both sources (QTL and residual) of co-vanation are of same sign,

applving selection criteria on both traits was found the optimal sampling selection
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design. Under this sampling design, the performance of SUR-based bivanate test
relatively to unvaniate analysis decreases with the size of the residual comrelation.

So far, two shadies have mvestigated the power of bivanate association m nnselected
population-based data, and they both apphed bivanate associaton test based on
Generalized Estimating Equations . The former applied a general GEE-based model
that allows, as the SUR model for different (JTL. effecis on the tero traxts. The second
study used a GEE-based bivanate model that assumed same QTL effects on the
phenotypes. Ohur results are congruent with those reported by the first study. The
restricted bivanate test estimates, as the nnivanate test, a single parameter (Lo, the SHNP
regression coefficients on each trait are all set equal}. Under the restncted bovanate
maodel, the zain in power of bivariate anakysis is enhanced and reduced when the QTL
has simalar effect and when 1t affects one trait only, respectively. Clearly, rarely,
Enowledze of this magnitude about a complex trait 15 known a prier. Thos, we do not
recommend using restncted bivanate models even m unselected data.

Char bivariate genome-wide association analysis of Lumbar Spine and Femoral Neck
BMD values. conducted 1n a sample of unrelated males with low BMD (LS Zscores =-
2) and high BMD (LS and FN Zscores =0.5), con=mistently demonstrated the advantage
of the SUR -based buovariate test over separate univanate anakbymiz. All of the top huts
umrvariate analysis also showed stong evidence of association in bivanate analysis.
Conversely, additional SNP associations were detected wath the bivanate method that
did not reach nominal sipmficance in sngle-trait analyses: this was achieved without
adjusting siznificance of univanate analyses for multiple testing.

In conclosion, our results showed that SUR-based models are useful to detect
association for comelated phenotypes. However, our results also showed that similar

power levels can be achieved whather the QTL exert= or not plesotropac effects. Thus,
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dizentanghng pure plesotromic from residuzl covanation remains a challenge even m

bivanate association analysis.
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Titlez and legends to fizgures

Figure 1: Power rates at a=10"" of SUR-based bivariate analysis and univariate analysis
adjusted for multiple testing by Bonferrom corraction (U_b), in samples of N¥=1 000
subjects and under various parameters settings: (QTL heritability (h°yh%), sign of the
mnduced zenetic corelation (rG), residual correlation (£E).

{A) Power estimates against QTL heritability for moderately (fE=02) or strongly
(rE=0.6} correlated traits, in randomly selected samples (Su)

(B) Power estimates under extreme selaction (S1 or §2) for moderately (rE=02) or

strongly (fB=0.6) comelated fraits and QTL heritability (h=h%=0.005)

Figure 1: Chverlap m =sipmificance of results from bivanate and wnovanate (Best 1T)
associabion analysis.

(A} Top 100 huts mn SUR-based vanate association test: -logig P-values of unmvanate
analysis against —logyg P-values of SUR.-based bivariate analysis

(B) Top 100 huts in univarnate association test: -loggy P-valoes of SUR-based brvanate

analysis agamnst —logyg P-values of univanate analysis
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Table I: Mean (and sd} of the SUR-based bivanate association statistic (F test) m

samples of N=1 000 subjects for various parameter settings: QTL heritability (b)),

zign of the induced penefic correlaton (r(), residuzl correlation (rE), and sampling

selection desagn.
15 ampling
Su 51 52
g rg Wby WF (sd) WF (sd) WF (sd)
0.2 0 0.005/0 3.69 (2.61) 1010 (4.34) 923 (4.18)
0.01/0 6.17 (3.32) 18.94 (5.86) 17.97 (5.74)
0.03/0 17.02(6.08)  59.02(10.56)  55.3(10.32)
+1  0.005/0.005 5.08(299) 11.42 (4.86) 15.17 (5.41)
0.005/001 745 (3.66) 14.07 (5.04) 19.08 (6.58)
0.01/0.01  9.50(442) 1289 (6.86)  29.34 (7.89)
0.03/0.03 2650(734)  T72.04(1289) 9288 (144D
.1 0.0050.005 T726(3.93) 13.91 (5.30) 9.57 (4.48)
0.0050.01 1057 (4.36) 17.22 (5.65) 11.05 (4.88)
0.01/0.01 13.69(5.42) 27.72 (7.40) 19.29 (6.56)
0.03/0.03 32.95(9.40) 8933 (1336 6863 (132%)
0.6 0 0.005/0 433 (3.08) 11.26 (4.51) 9.96 (44T}
0.01/0 5.79 (4.04) 22.54(6.79) 19.78 (6.16)
0.03/0 2504 (7.34) 69.67 (11.85) 6292 (11.30)
<1 0.0050.005 4.09 2.69) 10.41 (4.49) 12.22 (4.78)
0005001 636 (3.60) 12.67 (5.06) 15.60 (5.52)
0.01/0.01 733 (385 2035 (6.34)  23.81 (6.76)
0.03/0.03 2042(653)  6356(11.19)  T73.11(116D)
.1 0.0050.005 13.70(5.32) 20.94 (6.59) 16.02 (5.84)
0.0050.01 1971 (6.53) 17.35(7.55) 21.20 (6.92)
0.01/0.01  26.06 (7.40) 42 83 (9.58) 34.26 (8.87)
0.03/0.03 7865(1417) 143.61(19.15) 124.18(17.77)

ISEnﬂsdmdsamph;Sl:ﬂn@Esduhde|djshibuﬁnn;52zsampksdededm

Y and Y7 distnbutions.
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Table 3: Mean (and sd) of the traditional univanate association statistic (t test) m
samples of N=1 000 subjects for various parameter settings: QTL heritability (b)),
zign of the induced penefic correlaton (r(), residuzl comelation (rE), and sampling

selection desagn.

_ ‘Sampling _

i) 51 52
Te T BN, Y,pt(sd) Yopt(sd) Y, pt(sd)  Yopt(sd) ¥, pt(sd) ¥, pi(sd)
02 0 00050 226(001) -0.03(L00) 4230099 O09E(L03) 402 (LO0) 2.59(105)
0Ol 315(L01) D02{097) SE5(09% 1410100 5TE(098) 360100
0030 5.53(L06) 0.00(LO00) 1068 (096 233 (086 1034(D98) 634(1.00)

+1 0005005 223 (100 220(058) 415(097) 321(10T) 499097 483 (1.03)
00050001 219 (087) 323(L02) 419(097) 421(089) S536(L0X) S5.69(L07T)
0OLDOL 3IE(LO0) 319(L04) SOS(LOL) 471(L04) TO6(098) 6.93(L.09)
003003 557(LO01) 557(0.98) 10.64(1.01) S60(L.07) 12.28(0.86) 1257113

-1 00050005 220 (101 -226L01) 418(L00) -126(099) 3.15(099) 034107
00050001 226 (088) -322{097) 421(09% -116(099) 2160103 -0.50 (090
OOLO0L 31E(L04) -317(L04) S595(098) -185(L01) 4.56(098) 044087
003003 557(L01) -5.58(L04) 10.68(007) -3.00(L01) B£51(098 029095

06 0 00050 223(100) 0.00(D86) 419(097) 235(D8E) 380099 169 (08T)
001D 313(089) D05 (09F) 601(L00) 3326097 564(097) 3I87(0.98)
0030 5550103 0.01(008) 1062(008) 544006 1008 (00 663 (0.0

+1 00050005 2220100y 224(09%) 417(L00) 406(102) 458(099) 4.359(1.001)
00050001 2250101y 324¢L03) 417(100) 4790103} 450{094) S540(099)
OOLO0L 317(L03) 318(LOK) SST(LOL) SEI(LO0L) 652 (098 658100
003003 555(101) 5.60(L03) 10.70(0.F) 10.47(0.99) 11.48(0.03) 1175 ([0.99)

1 00050005 220(1.03) -13010%) 413(097) 048(D05) 333(097) 0.81(0LD)
0005001 223 (100) 32101000 41501000 -D20(L00) 297(09%) 0.3 (DET)
0OLD01 3I0(L0Z) -322(L01) S599(098) 07007} 475(087) 1.11{095)
003003 5S2(L04) -560(L05) 1068 (005) 057(003) B30(001) 1.60(D8E)

u unselected sample; 51: sample selected on Y distnbution; 52: sample selected on
Y and Y7 distnbutions.
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