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Résumé

La plupart des maladies humaines ont une étiolomieplexe avec des facteurs
génétiques et environnementaux qui interagissdiliséy des phénotypes corrélés peut
augmenter la puissance de détection de locus ilguentitatif. Ce travail propose
d’évaluer différentes approches d’analyse bivapiger des traits corrélés en utilisant
I'information apportée par les marqueurs au nivéala liaison et de I'association. Le
gain relatif de ces approches est comparé aux sgmlynivariées. Ce travail a été
appliqué a la variation de la densité osseuse % sl®s squelettiques dans une cohorte
d’hommes sélectionnés pour des valeurs phénotypiexteémes. 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 GAWib&is avons comparé les
performances relatives de trois méthodes d’assogidans des données familiales.
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Génétigue statistique, trait complexe, analyserldeaéchantillons sélectionnés,
puissance statistique, analyse pangénomique, @&adéyBaison, analyse d’association,
QTL, DMO, ostéoporose.
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Title

Statistical methods for genetic analysis of coteslaguantitative 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 woaims 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 siiasa 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 det€cs@ the GAW16 simulated family
data.
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Introduction générale

Introduction générale

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

Encouragé par le succes de la cartographie géndiimuredes traits mendéliens, tels que
la maladie de Huntington, certaines formes de aanckl sein ou de la maladie

d’Alzheimer, les efforts se sont tournés vers laagaaphie de genes pour des traits
complexes dont I'étiologie est multifactorielle. Leaits mendéliens, ou monogéniques,
sont caracteriseés par I'effet de mutation(s) rardéns la population générale ayant des
effets forts sur la variabilité du trait. Les tmitomplexes sont plutdt expliqués par
plusieurs géenes interagissant entre eux et avedagdésurs de I'environnement. Ce ne
sont pas des mutations déléteres rares, mais mlagtariants, généralement fréquents,
dont la présence n’est ni nécessaire ni suffisamtdéveloppement de la maladie chez un
individu.

Il existe deux approches méthodologiques, baséadafbentalement sur le méme

principe, permettant de détecter des facteurs ggredt de maladies : les études de liaison
et les études d’association. Ces approches sonbutés puissants et complémentaires
pour caractériser la composante génétique des raald@énéralement, on utilise dans un
premier temps les études de liaison pour locatiesr régions chromosomiques pouvant
contenir un géne expliquant une part de la vaitabdu trait. Puis, dans un deuxieme

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

Ces dernieres années on a assisté a une véritgtilesien des études d’association a
grande échelle, permettant une recherche non etWwmudes polymorphismes génétiques
pouvant étre impliqués dans les mécanismes bialegi@ I'origine de traits complexes.
Ceci s’est fait en paralléle avec les progres teghes 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 idergifi€econtiennent pas de genes codant
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pour des protéines (moins de 5% du génome code gemiprotéines), ces études ont
permis de révéler de nouveaux génes-candidatstpd$epour de nombreuses maladies.

La plupart du temps, plusieurs traits relies aunphgpe d’intérét sont collectés pour un
méme individu. Ces traits sont souvent corréléseesix et une part de cette corrélation
pourrait étre expliquée par des facteurs génétigaesnuns. Analyser conjointement ces
traits peut s’'avérer plus puissant que l'analysgag®e de chacun des traits pour la
recherche de loci de susceptibilité. Plusieurs pdgh d’analyses multivariées pour des
traits corrélés ont été développées. Deux axegipenx existent, 'analyse de liaison
multivariée peut se faire soit par une analysediotg des traits, soit sur des méthodes de
réduction de la dimension telle que I'analyse empaosantes principales. Les méthodes
bivariées sont souvent utilisées dans le cadreadee¢herche de loci par la liaison
génétiqgue, mais elles sont moins répandues dansatke de la recherche par
I'association.

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

Ce manuscrit s'organise principalement autour @gregrands chapitres.

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

Nous présentons a cette occasion les différentdbotés d’analyse possibles pour la
recherche de liaison ou d’association. Nous intisimhs €galement dans ce chapitre la
part de la corrélation phénotypique observée aigeetraits quantitatifs et expliquée par
la composante geénétique ; notions de base quireetvpour 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 asd#sciés, en particulier la densité osseuse.

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

Le chapitre 2 présente I'ensemble du travail réatlans la recherche de QTL par des
méthodes de liaison. Nous présentons les résditatsiblage du génome pour la liaison
de la variabilité interindividuelle de la densiténgrale osseuse (DMO), dans les données
familiales NEMO (NEtwork on Male Osteoporosis ; J.Kaufam, U Gent, Belgique ;
MC de Vernejoul, U606, Lariboisere ; M. Martinez5&B, Toulouse). Pour chaque
participant de cette étude, I'état de I'os (DMO§té évalué a deux sites différents du
squelette : au rachis lombaire (LS, pour Lumbar &pét au col du fémur (pour Femoral
Neck). L’originalité de la base de données NEMO adilider un échantillon de familles
sélectionnées par des hommes ayant une faible DiVM§k@ LS ou FN. Les analyses ont
été conduites a l'aide de tests de liaison nonrpétaques (baseés sur la décomposition de
la variance) et pour chaque phénotype (LS ou FMEpendamment I'un de l'autre.
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Comme ces deux traits sont fortement corrélés, agaas émis I'’hypothése qu’une part
de cette corrélation est induite par des effetladieurs génétigues communs. Ce travail a
donc été étendu a I'analyse de liaison bivariéalyse jointe des deux phénotypes LS et
FN). Les deux principales approches de liaison #ear reposent sur les phénotypes
d’'intéréts (LS et FN) ou sur des combinaisons limd@aent indépendantes de ces
phénotypes. Les parameétres du test de la liaisoétiggie, utilisant les phénotypes
d’intérét, sont les variances et la covarianceecles traits.

La non indépendance des parameétres de liaisontinmhei réduction de lI'espace des
parametres sous I'’hypothése nulle. Ce phénoménegueila 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 compare, par simulatioes,différentes distributions dans
nos donnees.

Le chapitre 3 présente I'ensemble du travail peaurdcherche de loci par association.
Nous commencons par introduire les principaux gnolas liés a I'analyse d’association a
grande échelle (GWAS) pour la variation de tra@isplexes. Nous présentons ensuite les
résultats obtenus dans le cadre de notre étudesodimsion GWAS en population.
L’échantillon NEMO est constitué d’hommes non apptée selectionnés pour des
valeurs basses ou élevées de la DMO. Deux appractiedé développées : les traits LS
et FN ont été analysés simultanément ou indépend@ammnCes résultats nous ont
conduits a penser que I'analyse d’association goptiuvait étre une approche pertinente
pour les études a grande échelle. Pour évaluarissance des tests d’association joints,
nous avons conduit une étude de simulation danswets en population recensés selon
des criteres variables vis-a-vis de la valeur desnptypes étudiés. Ces résultats
suggerent que I'analyse jointe peut étre une apyerguissante pour détecter des loci de
traits quantitatifs.

Le chapitre 4 aborde I'étude de test d’associatimms des données de sujets apparentés.
Ce travail a été développé dans le cadre du grdeptavail GAW (Genetic Analysis
Workshop 16). Afin de tenir compte des relationapgiarentés entre les individus, une
approche intéressante pour tester I'associationl’astiser le modéle de décomposition
de la variance. Une des méthodes largement utidéiséeelle utilisant une décomposition
orthogonale des scores génotypiques. Afin d’augererie nombre d’individus
effectivement pris en compte pour tester I'assamiatplusieurs méthodes alternatives
existent. Nous avons comparé les performancesvesatle 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 :
définitions et notations

1.1. Relation trait — gene

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

Y est une variable aléatoire suivant une distrdrutie moyennée(Y) et de variancer? .
On suppose un géne G expliquant une part de labibitg 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 frequence
— lalléle A2 soit de fréquencg et p+q=1

Avec 2 alléles, il y a 3 génotypes possibles. Stypothése d’Hardy-Weinberg, les 3
génotypes A2A2, A1A2 et A1A1l, sont présents dangdgulation avec les probabilités
respectives g 2pqg, p.

Nous notonsG, , k =1,2, 3 les trois génotypes :
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G,= AR2A2 P(G=G)=R = ¢
G,=AlA2 telque P(G=G)= ng =2 pc (1.1)
G =AA PG=G)=R = ¢

L’équilibre d’Hardy-Weinberg (HW) est un principeorfdamental en génétique qui
soutient que les fréquences génotypiques a un lammé restent constantes de
génération en génération si les quatre conditiahgates sont respectées :

— la population est de taille infinie

— les unions sont aléatoires, le choix d’'un partenag 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, notéd et la variance, notéeg; (Y) = o2, de la loi de la variable aléatoire

Y conditionnellement au génotype G sont modélisegmrtir de quatre paramétres qui
sont la fréquence de l'alleéle Alp() et les troisnoyennes génotypiques

ke =E(Y|G=G) k=12 Ona:

3
M =2 R i,
k=1
= Pl + 2P0, + g,
2N 2
9 :kZPeK (16, - M)
=1

= P* (U, — M) +2pa(ts, — M)* + ¢ (g, — M)?

(1.2)

(1.3)

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 génagpsl (bleu), G2 (orange) et
G3 (rouge) de moyennes respectiygsk =1, 2, 3.

Dot

Effets additifs et d'interactions des alléles

Afin de simplifier les calculs, on se raméne pare utmanslation aux moyennes
génotypiques fs;, U, Hey) =(-a, d, @) (Figure 2). On pose :

MUs; =—ala moyenne du trait chez les homozygotes A2A2
— Uz, =d lamoyenne du trait chez les hétérozygotes A1A2.
— Mg, =a lamoyenne du trait chez les homozygotes A1Al

Figure 2: lllustration graphique des moyennes genotypiqyes),., , ;-

-r =4

o
-

f
A AD (& ] Al A2 Al Al

d refléte 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 allele. On digtie quelques cas typiques. Par exemple :

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

— Si d>a: l'effet de l'allele Al est plus important si lire alléle 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 o> des équations (1.2) et (1.3) :

M =a(p-0)+2pqd
et gg = p*(a- M)*+2pq(d- M)*+ (- & M)°
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Remarque :M est I'addition de deux termes: le premier tera(g— 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 aflédé et A2 d =0) :

M =a(p-09
et g =2pga’

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

Pour l'autre allele Alléle2) de son génotyp8, , il recoit I'allele A1 avec une probabilité
p etl'alléle A2 avec une probabilite :

P(G=G| Alleld= A)= [, P(G=G,| Alleld= A)= cetP(G=G,| Alleld= A)=0

On adonc:

E(Y| Alléle= A;L)zi RG= G| Allele= A)HY Alele A & C

i=1

=P(G=G]| Allelel= AL),uGl + G G| Allélé= A)uGZ
= pa+qd

De la méme maniére, on obtienE(Y | Alleld= A2)=- agr pc

En standardisant ces deux équations par rappat rholyenne dans la population on
obtient l'effet moyen de l'alleleA; (j=1,2) de la formey = E(Y | Allélel= A)- M

Avec :

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

Si on poser =a+d(g— p, on voit que :

a=a,-a,
a, =qa
a,=-pa

A partir de ces effets moyens alléliques, on péétrire M et g (équations (1.2) et

(1.3):
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M =—(a, +a,)+d(1-2pq)
g% = p’(a- M)*+2pg(d- M)*+ ¢f(- a= M)?
et =2pga*® + (2 pqd)®

— 2 2
=0,t0,

En absence d'épistasie, la variance génétiqueitstgznme la somme de la variance des
effets additifso?; et de la variance des effets de dominance (effgteractions)o? .

On a modélisé I'effet du gene en fonction de quptameétresd,,a,,d, p) résultant des
effets moyens additifs, des effets moyens d'inti#was et de la fréquence de l'alléle.

On montre dans le tableau 1 la décomposition dessedes alléles en termes des effets
additifs, notésa,, et en termes des effets d'interactions des alléletesa,, .

Tableau 1: Effets additifs et d’interactions des alléles

G R He
aA aD
A2A2 q? 2X(ap)= -2pa -2pd
AlAZ | 2pq ag +az= (0-p)a 2pqd
AlAl p? 2X(on) = 290 -20°d

Les moyennes des effets additifs et des effetoderdhince sont nuls :
E(a,)=p*x20@+2pg(q- Pxa- §x2 p=0
De la méme maniér&(a,)=0.

Il N’y a pas non plus de covariance entre les gffies alléles.

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

—4o’p’ad+4p°f(o- pa d-4 4 fr «
0
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Figure 3: Représentation graphique des effets moygans),., , ; (cercles blancs) et des

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

I
a -+ = o
i+ o
FD’ 'Q'P} fe d
T Iu
) —’__ﬂ,::.'.‘: p o
a % L’
A2A2 A2A1 AlAL
a2 Zap nl

Cas particulier: On peut écriré! , g,, o, et g; dans le cas ou d % ) prend des

valeurs particuliéres.

/4% M ‘Ti ‘TS ‘Té

—a | a(p-9-2apc | gqp’a’ | 2pgd | 2pga’(4p+ 1))

0 a(p- 9 2pge | O 2pga’
a(p-0a+2apq | 8pg’a’ | 2pgd | 2pga’(4q +1)

Les traits binaires sont un exemple particuliensdiequel on considere qu’un individu
exprime ou non le caractére a partir d'un certeinlsLes paramétres du modéle sont la

fréequence de l'allelep, le vecteur des pénétrancels,,, f,, f4) tel que :

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

Ressemblance entre apparentés

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

I'extension dans une population d’'individus appé&&enDeux individus sont apparentés
s'ils ont un ancétre commun.

La ressemblance phénotypique entre deux indiviqusar@ntés est mesurée par la
covariance du trait. S'il existe un géne expliquame part de cette variabilité
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phénotypique commune, du fait du lien d’apparentéreatre ces individus, une part de
cette covariance est expliquée par une composantgigue commune.

Soit (G, G,) les variables aléatoires du gene G chez deux thavapparentes et j, la

covariance génétiqueest :

cov(G G )= E[ E(Y| @) E Y| §)|- M
=E[(@p + 0+ M)(@ 0o+ M) - M?

=Cov(@y ., )t covay, ay,)

* cov(@,.a,) est non nulle si les deux individus ont un alléie commun issu
d’'un ancétre commun et correspond @efficient d’apparentement (kinship

coefficient), noté®, , entre deux individus i et j. C’est la probabilgéur que

deux alleles tirés au hasard au méme locus, I'@z ¢tet I'autre chez j, soient

identiques par descendant®l) : Identity By Desceit

Si on noterz, la probabilité a priori pour qu’une paire d'indivis apparentess et

j partagent k = 0, 1 ou 2 alléles identiques parceledance (IBD), on a:

1
c])ij —EXE(%xrfjl"'ﬂjz)'
On note 2xp; le coefficient de parentéR¢lationshipcoefficient) entre deux

individus i et j. On acov(@, .@,,) = T x2®; .
* cov(a,,.a,,), fonction de la variance des effets de dominaestnon nulle si la

paire d’alleles a un locus est identique par dedaece (IBD). La probabilité de
cet événement est not€ et cov(ay, ,a,,) =03 xP 2.

Dans le tableau 2 nous montrons les valeurs deffiaeets @, et de P2 ainsi que la

covariance génétiqumur les principaux types d’apparentés.
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Tableau 2: Covariance génétique entre deux individus skddype d’apparenté

Paires d’apparentés P, P2 cov(G ,G))
Jumeaux monozygotes % 1 gi+o?
Germains % % % i+ % ot
Parent - Enfant %1 0 % o
Oncle - Neveux % 0 % o
Cousins germains %6 0 8 o

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

On définit lecoefficient de consanguinit§imbreedingcoefficient), propre a I'individu,
par la probabilité pour que les deux alléles qusspde un individu en un locus donné
soient identiques par descendance (IBD).

Modéle plus complexe pour Y

De maniére générale, les traits quantitatifs né pas simplement expliqués par I'effet
d’un seul facteur mais par plusieurs. On prendiaeisscompte des facteurs familiaux
commun résultant de I'effet de nombreux facteuigpguvent étre par exemple des genes
et qu’on appelle &ffet 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 géeéti polygéniques et résiduels de
moyennes nulles et de variance§, o2 et g”. On suppose que G, C et E sont non
corréléescov(G, E) = cov(G,C) = cov(C,E) =0.

On peut également prendre en compte I'effet deartaivies observées.
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La moyenne et la variance de Y sont :
{E(Y) =HQ

2 . 42 2 2
o, =0.+t0.t0

On définit 'héritabilité par la part de la variance du trait expliquée lpatomposante
polygénique:

h? =

—<qm |0qm

La covariance entre des apparentés i et j est fbertee :

cov(Y,,Y )= cov(G+ C+ E, G+ ¢+ E)
=cov(G,,G, )+ cov(G ,G ) sicov(E ,E F (
=0 xM; +0Z %20,

~

ou =§xzzjl+7zj2 est la matrice des coefficients de parenté c'efiteala probabilité

de partager un allele IBD entre les apparentéesjiat locus du gene et, est la
probabilit¢ de partager k=0,1 ou 2 alleles IBD.I'&n note Q;la matrice de variance-
covariance phénotypique entre des individiu§) apparentés, on a :

(1.5)

o2+0i+0” sii=|j
Q, =

Ox XM +02 %20, sii# ]

ol @, est le coefficient d’apparentement entre des appess et j ;0% est la variance

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

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

1.2. Marqueurs génétiques

Des marqueurs génétiques sont des séquences pply@sod’ADN dont les positions
exactes sur le génome sont connues. On dit qucusl@st polymorphe s'il existe au
moins deux alleles dans la population. Parmi lesqoeurs les plus utilisés on trouve les
Short Tandem Repeat Polymorphisms (STRPs ou mielbsss), ce sont des
enchainements de quelques bases qui se répéteattaim nombre de fois. Un autre type
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de marqueurs couramment utilisé est le polymorphistiune seule base, les Single
Nucleotide Polymorphisms (SNPs). lls sont de maniggmérale bi-alléliques.

Un marqueur peut apporter de l'information a deiweaux :

 au niveau familial, si les alléles des deux loci se transmettent afgrf 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 marquaess polymorphes comme par
exemple les microsatellites.

e au niveau de la population s'’il existe une association préférentielle (Isébfuilibre
de liaison) entre les alleles du variant génétigaesal et les alleles de marqueurs
génétiques. On évalue la force de cette associadiofiaide d’une analyse
d’association On utilise en général des SNPs (Single Nucled®dgmorphisms).

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 chromosomesedif$éISi les deux loci sont situés
sur des chromosomes différents ou lorsqu’ils sd@nés sur le méme chromosome mais
éloignés 'un de l'autre alors on dit que les leontindépendants.En revanche, si ces
deux loci sont proches l'un de l'autre, et doncstprils sont localisés dans la méme
région chromosomique, on dit que les deux loci digist génétiquement.La liaison
génétique reflete cette distance entre les lociteGtistance génétique est le résultat du
phénomeéne de recombinaismmcrossing-over.

La recombinaison est un phénomene résultant du mélange de magémgtique qui se
produit par enjambement entre chromosomes. Ellgiesurau cours de la méioske,
processus de formation des gamétes méles, les afpzwoides, et des gameétes femelles,
les ovules. Chaque chromosome a alors la poséibilichanger 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 coroespa environ 1% de recombinaison
c’est-a-dire une recombinaison en moyenne poumifioses.

L’équivalence entre la distance génétique et distghysique entre deux loci varie selon
I'espece considérée. Chez 'homme, on admeM ¥ Mb IMéga Base).
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On note A1/A2 les alleles de A et B1/B2 ceux dé€B.peut distinguer deux cas selon les
combinaisons des alleles sur les deux chromosonmneedadpaire. Ces deux cas
correspondent & deux phases alléliques possibles:

Les alleles Al et B1 sont sur le méme chromosomia geaire, on dit que Al et B1 sont
en « coupling » ; ou encore phasés.

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

Parentaux Recombinés
Bl B2 B1 B2
Al AZ AZ Al

L’arrangement des alléles a ces deux loci défimibaplotype.

Lorsque les deux loci sont liés génétiquement, rizbgbilité d’observer les différents
gameétes dépend du phénoméne de recombinaison mesuté paramet@, taux de
recombinaison entre les loci A et B.

6 est la proportion de gamétes recombinés sur lrebke des gameétes transmis par le
parent :

_nombre de gamétes recombil
nombre de gameétes transm
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Association allélique

Le phénoméne d’association allélique correspondeéaaombinaison préférentielle entre
les alléles de deux ou plusieurs loci. Considém@sx loci, I'un A1/A2 (avecP,, la

fréquence de l'allele mineur A2) et l'autre B1l/Bavéck,, la fréquence de l'allele

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

PAZBZ 7 PAZ>< PBZ

Comment se produit 'association allélique ?

Plusieurs événements dans I'histoire génétiqgugpdpalations 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 deadixconcernés, il y a alors
apparition d’association.

- La réduction momentanée de la taille de la pdmrgpeut également créer
de telles situations. C’est un phénomeéne de dgéwétique.

— 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 alléles aux autres polymorphisniggs sur ce méme brin de
chromosome. Le maintien de cette association auscdu temps dépend de la
distance génétigue entre ces loci. La relation est

D,= @-6)"D,
ou D,est la valeur initiale de I'association Bf, la valeur de cette association a la
n®™Me génération.

C’est cette situation ou il y a association etshka 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 rareé £ 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 recombinaison
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Différents paramétres permettent de mesurer I'ésson entre deux loci.

Le déséquilibre de liaison

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

D= PAZBZ - PAZX Psz

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

Des standardisations d2 ont été proposées afin d’avoir des coefficients misrentre

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

min{P, xP,, P,x R} siD>0

, D .
D=——oubD,, =7 . .
D,y min{P, xR,; 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'impliqgue pas que
deux loci portent exactement la méme informatiayurReette raison, on utilise plutét un

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

2 D*

 PyxP,xP,x R,

On note quer’<D'. Si D'=1 et les deux marqueurs ont des fréquences aibdliq
identiques alorg = 1. Ont dit que les marqueurs sont complétememélés, et dans ce
cas ils apportent la méme information. En pratige&a se traduit par la présence de
seulement deux des quatre combinaisons possiblgsaret’'égalité des proportions
alléliques P,, =P;,). On parle alors ddéséquilibre parfait.

1.3. Méthodes d’analyses

Pour mettre en évidence l'effet d'un géne, on peailiser ou non l'information apportée
par un marqueur génétique. Dans le cas ou l'on inpose pas des génotypes aux
marqueurs, on cherche a expliquer la maniére gophénotype se répartit a l'intérieur
des familles en caractérisant I'effet du gene. Gecfait par une analyse de ségrégation
que nous allons brievement décrire un peu plus lanconnaissance des génotypes aux
marqueurs est un outil puissant pour caractérisecomposante génétique des traits
complexes. A partir de l'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 traitngatif, 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 géne expliguant une part de la vaitabdu trait ou de la maladie, puis dans
un deuxieme temps les études d’association powisgreplus finement 'emplacement
du géne. Nous allons brievement décrire le prindpees méthodes pour identifier des
régions chromosomiques en utilisant I'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 premi@iapes permettant de caractériser
I'effet d’'un géne majeur dans un échantillon de ifi'@® sans aucune information

apportée par les marqueurs génétiques. L'analysesédeégation vise & mettre en

évidence l'effet d'un géne (géne majeur) transmé fdcon mendélienne parmi

'ensemble des facteurs génétiques et environnementausant les concentrations
familiales du phénotype étudié.

Ces analyses utilisent comme unité d’échantilloenag groupe d’individus apparentés :
la famille. Le principe général est de déterminpar des hypothéses 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 systéing. Le géne majeur G a deux alléles
Al (de fréquence p) et A2. Les effets du géne sardctérisés par 4 parametres qui sont
la fréquence p et les trois moyennes génotypigueS (4 aa M azpaz)-

Pour un individu ayant ses parents dans I'’échantilla probabilité de son génotype est
conditionnelle au génotype de son pére et de sa.n@atte probabilité est fonction des
trois taux de transSmisSioN (7, T aan T a2an) - C€ SONt les probabilités de transmettre

l'alléle A1 & un enfant conditionnellement aux gépes du parent qui est soit A1A1L,
A1A2 ou A2A2. Sous I'hypothése deansmission mendélienng ces probabilités sont
égales a 1,7 2,0). Dans le modéle général de transmission, ellas/qre prendre
n’importe quelle valeur entre O et 1.

Le trait observé résulte de I'effet de G et desélations familiales (noté CF) entre époux
(pew ), entre le pere et 'enfantof,), entre la mére et I'enfanty(,,) 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 lesidhdivd’'une méme famillé= forme
une unité d’observation. Les parametres du modélemle sonti=(p, paiai, Haia2,
HAa2A2, PFM, PFOs PMOs PSS TA1AL, TA1A2, Ta2A2,) €1 Nous donnons ici la vraisemblance de ce
modéle pour une famille F de s enfants :

L(a|F)=P(Fla)=P(Y|a)-
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F’(YIO/)=F’(¥ Y. ¥

,..,s).

P(Y

S

]

Y....|r)

) ) Ayl a)x gg)x Xy

Tests d’hypotheses

=t

L (v16)xHAGIg

ou k, jetl (1, 2, 3) représente le génotype dre pe, de la merem et des enfante

G.a)x RYI Y Y, x)}

Différents sous modeéles correspondant a différemygethéses sont construits en fixant
la valeur de certains parametres. Les différentgmthéses sont présentées dans le

tableau ci-dessous.

Modele

Hpm

Pew

Pro

Puo

Pss

TA&AZ

Z-A2A2

l.
Sporadique

©)

©)

()

(0)

Il. "CF
sans’G

. Gs
ans CF

()

()

(0)

()

(1)

(12

()

IV.G + CF

1)

(1/2)

(0)

V. Modéle
général de
transmission

VI. Absence
de

transmission

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

Parametre estimé
: Géne majeur

Les sous-modéles sont testés par le test du rageenrrraisemblances maximales.

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

suivantes :

— La présence de corrélations familiales est miséwitence si le modéle (1) est rejeté
par rapport au modele (Il).

— S'il existe des corrélations familiales, la présemtun géne majeur est recherchée.

Celui-ci est mis en évidence si le modéle (ll)regtté 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 m@idi¢lau modéle (1V).

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

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

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

1.3.1.Méthodes de liaison

Prenons I'exemple simple de la transmission & deargqueurs. 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 génétiques,ALIA2 et I'autre B1/B2 pour la
famille suivante:

A1A2B1B2 Al1A1B1B1

9
00

A1A1B1B1 A1A2B1B2

La mere est double homozygote : elle ne produitdpsegameétes A1B1 avec probabilité
1. Le pére est double hétérozygote, il y a donc Hases alléliques possible
équiprobable (1/2) :

A1B1/A2B2 — Al et B1 sont en phase

Al1B2/A2B1 — Al et B2 sont en phase
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Ona:
Gameétes Al1B1 A2B2 AlB2 A2B1
Al et B1 en phase| 1-6 1-6 14 14
2 2 2 2
Al et B2 en phase 4 4 1-6 1-6
2 2 2 2

2
Les enfants sont A1A1B1B1 et A1A2B1B2 avec prot’uﬁ’ab(%j si Al et B1 sont en
6 2
phase e{ij si Al et B2 sont en phase.

Donc la probabilité d’observer cette famille sadHarparametred est :

r10)=3(150) + 4 &) = a- e 27)

On voit que si@ = %, alors, quelque soit la phase, tous les tgpegameétes ont la méme
probabilité ¥. On dit que les 2 loci sontiépendants 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, fomme unité d’observation.

La probabilitt de l'observation sachant la liaisg@nétique (par exemplé =6, ou
6 =1/2) entre les deux loci et les paramétres du mode)eest :

p(|: |g): p(Y, M |¢9,a')- La vraisemblance dé est:l_(9| F): P(F |¢9)
P(Y,M18,a)=P(Y, M. %, M,Y. M, Y, M..p @)

P(Ye M) P(Y, M) Y M. Y, Mol Y, ML Y, MO a)
>P(v16,.0)HG) A M>X k¥l Ga) fg) ey O

k=1 j=1

H{ZPYl a) {G. MG Mf,qP,Mna)}
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Pour un phénotype quantitatif, les parametresont la fréquence de l'allele et les 3

moyennes génotypiqueé/,{q,ucz,/,{%) et la probabilit¢é du phénotype Y sachant le
génotype Gest la densité f (,qu ,02). Pour un phénotype qualitatif les parametres sont

la fréquence de l'allelgp et les 3 pénétrances, B(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 paramétrigue modélise exacter@co-transmission du phénotype
et des marqueurs dans les familles. Pour celgdesmétres du modeéle génétique sont
supposés connus. Une des méthodes les plus comrannétitisée pour tester la liaison
génétique entre deux ou plusieurs loci est la nuthles LOD scores (Morton 1955).

L’hypothése nulle b d’une transmission indépendante des deux locidéghie par
6=12.

On considére I I'hypothése alternative suivante §=6, <1/2, c'est-a-dire, la
transmission des deux loci n'est pas indépendanie tux de recombinaison entre les
deux loci estf,.

oit L = et L = a vralsemplance des donnees sous ypot eset
soit L,(8= 1)) (6=8) la vraisembl des donné Ihypothéset H

respectivement pour la famille i.

La statistique diLOD score en g, de cette famill&, (6’1) est donné par le logarithme en

base 10 du rapport de ces deux vraisemblancesiet va

(o) oo [ L(0=6)
z(4) loglO[Li(e:j/z)j

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

2(6)=%.2(6)
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Critere de décision :

La procédure de test est de type séquentiel. Quimade de l'information (des familles),
jusqu’au moment ou il sera possible de trancheredas hypothesesotet Hi. La valeur
du LOD score indique les probabilités relativesbderver I'échantillon sousiHet sous
Ho. Ainsi, un LOD score de 3 signifie que la probadit’observer I'’échantillon est 1 000
fois plus grande sous;kue sous bl

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

— si z(6,) > 3 on rejette biet on conclut & la liaison podr= 6,
— si z(6,) < -2 on exclut la liaison génétiquesa

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

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

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

Des erreurs sur la valeur des parametres génétapgraentent le biais sur I'estimation
de @ et diminuent la puissance de détecter une liaiSterget-Darpoux, Bonaiti-Pellie et
al. 1986). De plus, nous ne savons pas spécifigioai un tel modéele dans le cas des
maladies multifactorielles. C’est pour cela que dexhodes (méthodes dites « model-
free ») ne faisant aucune hypothése sur le mod#létgiue 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, génératemes d'un seul paramétre. La
similarité des alleles au marqueur est représguaéda proportion du nombre d’alleles
partagés par descendance. On représente ce norabrle tatut IBD (Identity 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 &éé développées, une des plus
connues est celle proposée par Haseman & Elstose(hian and Elston 1972), basée sur
des paires de germains (freres/sceurs). Nous lavdesrici brievement. Elle a été
« revisitée » afin de tenir compte de la covariapbé&notypique entre les germains
(Elston, Buxbaum et al. 2000). D’autres méthodesnpétent d'utiliser tous les types de
familles, comme les méthodes basées sur la décdaibpode la variance (Amos 1994).
Cette derniere approche est décrite plus en dakad 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 proporntfalléles IBD au marqueur étudié,
chez des paires de germains. Le modéle est undesmdgression linéaire. Brievement,
soit y1 , y» et 7z, les valeurs observées au trait et la proportiaiiédes IBD chez deux

fréres de la famille i. Le modeéle de régression est
A=y, -y, '=u+pm+e
ou eest un effet aléatoire.

Sous I'hypothése nulle de non liaison, il n'y a plasrelation entre; et 7z et doncp=0.
On considére I'hypothése alternative de liaisfs 0, c'est-a-dire\; diminue lorsque la
proportion d’alléles IBD augmente.

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

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

A'l' 1 &i 1
p=0
— % 8
i 1 ’ — ;
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 Elstinmmntré que I'estimateur dg
est B=- 2(1- 26)?0? ol A est le taux de recombinaison entre le QTL (QuaividTrait

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

marqueur et les effets du QTL. Si la liaison eshpigte @=0) : /3’ =-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 («taffesib-pairs ») consiste & comparer la
distribution d’alléles IBD observée a celle attemdu 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 génétiqueri@rtu QTL, on s’attend a un déficit
de paires de germains partageant 0 alléles IBD.

Le test de liaison est un test:dede conformité.

D’autres méthodes sont plus générales et permetéetdster 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 durMaxLikelihood Score de Risch
(1990), ou celle de (Kong and Cox 1997).

Remarque :

Il existe une autre maniére de choisir les paméxrinatives qui est de prendre des paires
discordantesou un des germains est malade tandis que I'astreaén. Puisque les paires

sont choisies parce que les individus sont différetu point de vue du phénotype, on
s’attendra a trouver un déficit de paires ou I'lBDet une augmentation de paires ou
'IBD=0. On peut aussi combiner les échantillonspaéres discordantes et concordantes.
Sous I'hypothese nulle, les proportions d'allel&DI|sont similaires dans les deux

échantillons. Pour les maladies a étiologie conmmliexplupart 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 desiaats génétiques impliqués dans la

variabilité du trait a partir d’observations de démes en population ou de données de
sujets apparentés. Le principe consiste a regafilexiste une association préférentielle

entre les alléles du variant génétique causakedlléles de marqueurs génétiques.

Trait quantitatif - Données de sujets non apparentg

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

yj:,u+ﬁxgj+e

ou, y; est la valeur du phénotype atly individu ; g; est le score génotypique de
I'individu j (par exemple, égal au nombre d’alléeneur au marqueur moins 1 sous un
modeéle additif), 5 est le coefficient de régression de I'effet du quaur M, ete est un
effet aléatoire. Sous I'’hypotheése nul@=0, il n'y a pas d’association entre le marqueur
et le trait quantitatif. On considere I'hypothédtemative suivante F#0. Le test du
rapport des vraisemblances maximales suit soupdtmgse nulle uny® a 1 degré de
liberté.

Supposons qu’une partie de la variance de Y edioger§e par un gene G. Si G est M, le
marqueur étudié ou si G est en déséquilibre dsolimavec M, alors les moyennes de Y
varient par groupe génotypique de M. Dans le prenas, on parlé’association directe
dans le second cas, on dit di@ssociation est indirectePlus la relation de déséquilibre
de liaison entre G et M est forte plus la relapb@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 pte testée par des approches
classiques, comme la régression logistiqueyled’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 témains y> d’homogénéité.

Test de la distribution allélique :

cas n, | N, | 2N

témoins| n,, | N, | 2N

N | N | 4N

La statistique dyy® est :

N, *2NY n,*2 N’
- 2 | 7N
+
Ny *2N i=1 n,*2 N
4N 4N

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

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

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

OR= My X Ny,
My XNy

Test de la distribution génotypique :

Al1Al | A1A2 | A2A2

cas n, n, ng, | N

témoins n,, n,, N, N

2N

nAl Al nAl A2 nAZ A2
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On peut calculer de la méme maniére la valeur dealistique dy?, qui suit sousH, un

x° a2 degrés de liberté.

Trait qualitatif - Données de sujets apparentés

Ici nous présentons brievement le test du TDT (3massion Disequilibrium Test) ;
(Spielman, McGinnis et al. 1993). Le principe géhé&onsiste a considérer les alléles
transmis par les parents a I'enfant malade commet ées alleles « cas » et les alléles
non transmis comme étant des alleles « témoingxe§& utilise des trios constitués des
deux parents et d'un enfant atteint et s’appuiel'sbservation des alléles transmis par
les parents hétérozygotes a I'enfant atteint.

AA, Ay

A,

La table de contingence pour n trios se présente 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 hétérozygote2dd 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

X

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

Performances relatives de ces méthodes

Historiguement, les analyses de ségrégation ehéthodes de liaison paramétriques ont
eu du succes pour mettre en évidence des effetenies majeurs et pour localiser les
régions du génome de génes impliqués dans des iemladnogéniques a transmission
mendélienne. Cependant, dans le cas de traits esgglle modele de transmission
résulte probablement de l'effet de plusieurs gemdsragissant avec des facteurs
environnementaux, il n’existe donc plus de relatsample entre les génotypes et les
phénotypes.

L’avantage des modéles de liaison « model-fred gueds ne nécessitent pas de spécifier
la correspondance phénotype — génotype. Ce typepaiehe permet de mettre en
évidence une corrélation entre la ressemblandea#tuet la ressemblance au marqueur
entre apparentés. Cependant, ces méthodes ne fmarmpeas de préciser les effets
génétiques ni de localiser le gene vis-a-vis dugoramr. Malgré un certain succés des
études de liaison « model-free » comme par exepgle le diabéte 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 genpBqids dans la variabilité de
phénotypes complexes sont peu consistants. Lagnassde détection d’'une liaison
dépend du modele génétique sous-tendant la malAtisi, les analyses de liaison ont
peu de puissance pour détecter des variants fréqquem effet, dans ce cas, les apparentés
atteints peuvent étre porteurs du variant foncebrsans '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 x}{RI600; Cardon and Bell 2001,
Hirschhorn and Daly 2005). La puissance d’'une a®alje liaison est également réduite
en présence d’hétérogénéité génétique non alléligest-a-dire si plusieurs variants
fonctionnels, localisés dans des régions difféseche génome, sont impliqués dans la
variation du trait. Pour I'ensemble des familles l@ehantillon, ce ne sont alors pas
forcément les mémes variants causaux qui se tratestha travers les générations entre
les différentes familles.

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

Le déséquilibre d’association ne référe pas tosjawr déséquilibre de liaison car il peut
apparaitre suite a des évenements 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 +guaur peut non seulement étre due a
I'existence d’'un déséquilibre de liaison entre largueur et le locus de susceptibilité
situé a proximité du marqueur, mais aussi a desanmgmes de stratification de
population. Si les groupes constitués ne sont gamogenes, une stratification de
I'échantillon pourra générer une fausse associaignificative entre la variabilité du
trait et le marqueur. Ce phénoméne de stratifinatit plus détaillé au chapitre 3.

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

L’'analyse d’association en population se heurtes groblemes de robustesse. Comme
nous le verrons (chapitre 3.1), des approchesténtiéeloppées dans le but de corriger
ou contréler les biais potentiels de ces analyses.

Une autre approche est de réaliser I'étude d’aaBoni sur des données familiales. Un
des tests les plus connus est le TDT (Spielman,iMd&et al. 1993). L'intérét principal
du TDT est qu'il exploite les deux informationspiidiale et populationnelle, en testant
simultanément les corrélations induites par lstinigénétique et I'association. Ce test est
robuste a la stratification de la population catel&t est conditionné par le génotype des
parents. Ce test peut étre appliqué a des fanaiiegportant 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 audasme méme fratrie. Ces tests
d’association sur des trios supposent que les gewents sont génotypés, dans le cas
contraire il est préférable d’exclure ces familfsur éviter des biais. Dans le cas de
maladie & début d’age tardif, ce design d’échamtilage est alors difficile a réaliser car
les parents ne peuvent étre génotypés. Pour cemtypés, il est plus facile de recueillir
des données de sujets non apparentés. Un autrSiiesIDT) a été proposé qui utilise
comme témoins les germains non atteints des enttamts (Spielman and Ewens
1998). Quand les familles incluent a la fois deepts génotypés et non génotypés, il est
possible de combiner ces deux derniers tests.

Pendant longtemps, I'hypothése implicite utiliséengl I'analyse génétique de traits
complexes, communs dans la population, était q@evhriants impligués dans ces
phénotypes avaient des effets modestes sur la tieariales traits, mais étaient
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relativement fréquent dans la population générdlgpdthése « common variants-
common disease »). Une hypothese alternative phente, pour des traits complexes, est
que de nombreux variants sont impliqués dans lmtian des traits complexes, chacun
avec des effets relativement forts, mais trés pendididus sont porteurs du variant
(hypothése « common disease-rare variants »). Desigas, les études d’association ont
trés peu de puissance pour détecter I'associatec des variants rares c’est a dire
classiquement pour des fréquences inférieures &1té&zer, 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 caractéres peuvege@gtiques et/ou environnementales.
La principale source de co-variation génétiquelagtiéiotropie c’est a dire, lorsqu’un
QTL (G) exerce une action simultanément sur lex @awacteres (Figure 5.a).

La covariance génotypique entre deux QTLs, not&t G’, est la moyenne des produits
des valeurs génotypiques :

CoV(G,G )= of X g H + 2P0 fg Mo + B X Ut

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

cov(G,G)=cov@,ta, g, tay)
=COV(@,,ay )t COV@, Ay St COVE, ) COME 4 Gy

ou a,, a, sont les effets additifs de G et G’ &}, 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@r, @, F covlr, ay
La covariance génotypique est la somme de la caveei des valeurs génétiques, ou

covariance génétique additive et de la covariance des résidus de dominance, ou
covariance de dominance.
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On montre que :
cov(@,.ay )= ZDQ(O'l —0’2)(0’1— a'z)
cov(a, ,a, )= 4p°q’dd

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

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

COV(@, @ )= T5 %0,
cov(a, ,a, )=+0% x\/a%

La covariance génétique est souvent exprimée sauforine d'un coefficient de
corrélation. La corrélation entre les valeurs gépéss additives de deux caractéeres :
p _COV(aA 1aA’)
AT 2 2’
NI

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

est appelée la corrélation génétiqpg entre les deux caracteres.

Tableau 3: Décomposition du produit de deux valeurs génopygs

G Al1Al A1A2 A2A2
R p? 2pq q
Valeurs génotypiques ' , '
(GG’) 'uGl'uGl 'uGz'uGz ’uG3'UGs
additive ,

Valeurs AA’ daa, | (a+a)(a+ar) | 4o,

génétiqgues dominance

4 U 2 42 4 U

DD’ 4q"*dd 4p°g-dd 4p*dd
Effets AD' -4g’a,d’ | 2pq(a,+a,)d | -4pia,d
croisés AD -49°ad | 2pq(a; +as)d -4p°a,d

La force de la corrélation génétique refléte lugfhce du (des) géne(s) commun(s) sur la
variabilité des caracteres. Certains genes pewasttibuer de fagon similaire sur chacun
des caracteres, par exemple l'allele A1 augmensted&eurs des traits. Au contraire,
d’autres génes peuvent contribuer de facon oppps¢éexemple, A1 augmente la valeur
du premier trait et diminue celle du deuxieéme tiadns la premiére situation, la
corrélation génétique, est positive alors qu’elle est négative dans daisde situation.

La pléiotropie ne génere donc pas nécessairemertaiegélations génétiques détectables.
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Il existe d’autres situations, hors la simple pi&ipie, ou des corrélations génétiques non
nulles peuvent étre générées. La premiere situasdrcelle de deux QTLs influencant
'un le premier caractére, l'autre le second, dtrpisont pas indépendants a cause de la
liaison. Cette situation correspond &ctaincidence Les deux QTLs sont génétiguement
liés, situés dans la méme région chromosomiquérest proches I'un de l'autre. Les
génotypes a ces deux QTLs ne sont donc pas indépendu sein des familles (Figure
5.b). Une autre situation est celle ou G n’expliqlieectement qu'un seul des 2
phénotypes, mais ceux-ci ont des relations de tisusatre-eux (Figure 5.c).

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

. cov
Soit p, =

Y,

Sous le modéle défini par I'équation (1.4), la a@ece phénotypique entre les traits Y1
etY2est:

COV(Y1vy2): Cov(yl’yz |G)+ CO‘( Yo% |C)+ COQ? 19

_ 2 2 2 2 2 2
= Pc\Ic0c: +:0c\/0c10c2 +,0\/010'2

Avec p;, p. et p les corrélations des effets de G, de C et de Hesuraits Y1 et Y2 et

05, 0¢ et g7, les variances respectives des effets du géne @& polygénique C et de
la résiduelle E sur le trait;jui peut elle-méme s’écrire sous la forme :

o' =€(y)-E(¥Ig-  ¥I g

2 2 2 _ 2(4_ 12 _ |2
=0y —0g JCi_ayJ(l hg; "bj)
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2 2

o= o4
ou héj =—sz et hé :U—Cz' sont les parts de variance phénotypique du traéxgliquées
yi yi

par les composantes &) et C ().

Finalement, la corrélation phénotypique peut serméesous la forme :

Pr :pe\/hczzlhczsz +pc\/h(2:1h(2:2 +p\/(l_ h(231_ h(Z:L)(l_ hzaz_ @) (1.7)

Lorsque le géne G n’est pas conpui= p.+/hZ he, +p\/(1— hél)(l— héz) :

Cette équation est souvent utilisée pour estiniephct de facteurs familiaux communs
sur la covariation des traits pouvant suggéreiidtence de génes a effets pléiotropiques.

Plusieurs méthodes d’'analyses génétiques ont étéloggpées pour I'étude de traits
corrélés. Les méthodes bivariées ont l'avantageteder compte des corrélations
phénotypiques entre les traits. C’est ce type dinoaés que nous avons appliquées dans
ce travail de these pour I'étude génétique desti@iantitatifs. Ces méthodes d’analyses
bivariées de liaison et d’association sont détslldans 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 fragilisatiodalmatrice osseuse. L'ostéoporose ne
s’accompagne habituellement d’aucun signe, maipréaence augmente le risque de
fracture. Les siéges classiques des fracturesgiberiostéoporotique sont :

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

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

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

Le risque de fracture est inversement corrélédefesité minérale osseuse (DMO).
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Biologie de l'os :L'0os est une structure en perpétuel renouvellemsntissu osseux se
présente sous deux aspects bien distincts repéssgans la figure 25 en annexe :

() Une partie périphérique : I'os cortical ou asmpact 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 vertébres 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 phaséstoeption osseuse d’une durée
d'une a deux semaines, suivie d'une phase de f@matsseuse d'une durée
d’environ trois mois. L'os trabéculaire, bien que oins abondant
guantitativement, se renouvelle environ cing foisisprapidement que l'os
cortical. Pour cette raison, I'ostéoporose se neatgf cliniquement dans des sites
ou il existe une proportion relativement importadtes trabéculaire, c’est-a-dire
principalement au niveau du rachis, de la hanchgedtavant-bras ou, a terme,
elle conduit a la fracture (Cohen-Solal and de ¥gul 2004)

— Les cellules osseuses, ostéoclastes et ostéoblasest responsables
respectivement de la dégradation et de la syntdesk matrice osseuse. Les
ostéoblastes proliferent le long des travées osseust se différencient
progressivement en exprimant des géenes du colladértgpe | et les genes de
différentes protéines non collagéniques. Ces pregtine 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 témporose. Une matrice osseuse,
qgui 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 balarsseuse exagérément négative. De plus,
chez la femme, I'épaisseur de I'os cortical dimimleefacon significative a partir de la
ménopause et se poursuit tout au long du vieilliesd en raison d’'une carence en
cestrogénes apres la ménopause. Cette perte esmeett moins importante chez
’homme.
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Densité minérale osseusel:’évolution de la densité minérale osseuse en fonctle
I'age et du sexe est représentée dans la figuen2hnexe. La densité osseuse augmente
pour atteindre son pigers I'adolescence. Ensuite, cette densité dimimas chez la
femme, comme pour I'épaisseur de l'os, cette ditmmuest plus rapide apres la
ménopause.

— Mesure de la densité minérale osseusd.e diagnostic de I'ostéoporose repose
sur la mesure de la densité minérale osseuse (OMOYstéodensitométrie. Cet
examen consiste a exploiter le contenu minéral LsSYEMO) exprimé en
grammes de calcium hydroxyapatite afin d’en calclalelensité minérale osseuse
(DMO) exprimée en grammes de calcium hydroxyapaiie cm? (g/crf). La
méthode de référence pour apprécier la qualité 'de kst aujourd’hui
I'absorptiométrie biphotonique a rayons X (DXA).l&€konsiste a émettre des
photons en direction d’'un os. Plus I'os est demsejns nombreux sont les
photons qui atteignent le détecteur. On mesure @lerqui reste du rayonnement
aprés sa traversée de l'os, ce qui renseigne sudessité. 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 rachibdina 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 lomiaineto 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 aprés 70lan®MO a la hanche peut étre
mesurée au col du fémur (n°l), au trochanter (n®)la région inter-
trochantérienne (n°3). Les logiciels fournissergsala 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.nsruction 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 poputaties femmes jeunes (au
pic de la masse osseuse) normales. Le T-scora elfférence 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 de ecethleur standardisée qu’est définie
I'ostéoporose :

— Normal (T-score > -1) : la densité osseuse mesurée pstisure a la moyenne
des densités osseuses de référence moins unygmart-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.

51



Chapitre 1 : Génétique de traits quantitatifs irdébns et notations

— 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 différence entre la valeur mesurée chelilidu et la moyenne
théorique pour une population de méme age et deenséme exprimé en fraction d’écart

type.

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

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

I'ostéoporose (IOF, International Osteoporosis Eation).

Revue de la littérature

L’influence de la génétique sur la variation d®MO est mesurée a travers I'héritabilité.
Une premiére estimation de cette part de variatitdbwable 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'emv@ment contribue de la méme maniére
a la variance du phénotype dans les deux popusatlejumeaux est sans doute inexacte.
Les études de jumeaux mettent en évidence uneabifité comprise entre 80 et 90%
(Dequeker, Nijs et al. 1987; Pocock, Eisman et1887; 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 ségrégatiopar des études utilisant
linformation apportée par des marqueurs génétiqlieates les analyses de ségrégation
démontrent I'existence de corrélations familiales ls DMO. L’héritabilité est estimée
entre 50 a 70% (Gueguen, Jouanny et al. 1995; Gaarner et al. 2000; Deng, Livshits
et al. 2002; Peacock, Turner et al. 2002; NguyersHits et al. 2003; Sigurdsson,
Halldorsson et al. 2008). Certains auteurs metanévidence I'effet d’'un géne majeur
(Cardon, Garner et al. 2000; Deng, Livshits et28l02; Nguyen, Livshits et al. 2003;
Livshits, Deng et al. 2004). D’autres auteurs ramgd seulement l'effet d'une
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composante polygénique. D’autres études metteavigience des corrélations résiduelles
significatives ou des interactions gene-environnaprsiggérant ainsi que la plupart de la
variation de la DMO reste encore non expliquée (Bee, Jouanny et al. 1995; Deng,
Livshits et al. 2002; Duncan, Cardon et al. 200®shits, Deng et al. 2004; Pelat, Van
Pottelbergh et al. 2007).

Ces résultats divergents peuvent étre expliguésadie, 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 auajusté) 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'héritabilité de la densité osserst d’environ 60% au rachis lombaire,
mais seulement de 40% au col du fémur. Elle vag@einent selon le sexe, ou encore la
population ethnique et son mode de transmissiostrpas encore clairement élucidé
(Pocock, Eisman et al. 1987; Peacock, Turner &0d2).

Une forte covariance phénotypique existe entrepleotypes de la DMO a différents
sites squelettiques. Plusieurs auteurs ont monteéles corrélations génétiques entre les
mesures de la DMO aux rachis lombaire et a la remétait de I'ordre de 0.60 a 0.80
(Livshits, Deng et al. 2004; Yang, Zhao et al. 208&ng, Kammerer et al. 2007).

Ces résultats montrent qu'il existe une composaggigetique dans la variabilité de la

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

niveaux de corrélation génétiqgue entre les siteselos comme pour I'analyse de

ségrégation (Livshits, Deng et al. 2004), certainsutilisé des approches bivariées pour
localiser des régions pouvant potentiellement cuntdes genes a effets pléiotropiques.
Deux grands types d’approches existent pour lamalies QTLs : des études de génes
candidats et des études par criblage du génomeritlage du génome peut se faire pour
la recherche de liaison, mais plus récemment cpsoapes sont plus souvent utilisées
pour la recherche d’association. Les études vaseldn 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 plusigenes candidats. Les principaux géenes
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 genes candidats,
étudié dans le domaine de l'ostéoporose. En efile¢, carence en vitamine D
induit une mauvaise minéralisation de la matricesease. Les marqueurs
fréiquemment étudiés incluent Bsm1, Apal, Taql, CeixFokl. Par exemple
(Mencej-Bedrac, Prezelj et al. 2009) mettent exdlé@wie une association entre le
polymorphisme Cdx2 et la DMO au col du fémur chexs demmes pré-
ménopausées d’origine caucasienne. Cependant,uti@nautre étude également
effectuée dans un échantillon de femmes pré-mémséeaud’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 (Granid Re¢ al. 1996; Van
Pottelbergh, Goemaere et al. 2001) mais par exertipilecel, Sepici-Dincel et al.
2008) ne trouve pas d'association significativecdaeDMO au col du fémur.

Le récepteur aux oestrogenes alphéESR1) est un autre géne-candidat potentiel
pour la régulation de la masse osseuse. Certaigmprphismes comme Xbal,
Pvull ou la répétition TA sont retrouvés asso@éa DMO au rachis lombaire
dans une population d’hommes (Kastelan, Grubid.e2@09). Dans une récente
méta-analyse d’environ 20 000 participants, donfo7Btaient des femmes,
(Richards, Kavvoura et al. 2009) mettent en évidenoe association avec le
risque de fracture. De fagon surprenante, ils meivent pas d’association
significative avec la DMO. Pour les SNPs les plignificatifs, les effets des
alléles sur la variation de la DMO variaient de40®0.18 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 é&tumd reportées des associations
significatives pour des polymorphismes de ce gé&me ¢ variation de la DMO
(Grundberg, Lau et al. 2008; Sims, Shephard e2@08; Richards, Kavvoura et
al. 2009) ou pour l'ostéoporose (Ferrari, Deutsthale 2005). Dans un grand
échantillon de plus de 37 000 individus participantétude GENOMOS, (van
Meurs, Trikalinos et al. 2008) mettent en évidemge 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 daliit un effet sur la DMO
compris entre 11 et 20 mg/érau site LS et FN respectivement.

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

Au contraire de I'approche gene-candidat qui suppo¥ hypothése biologique a priori
sur les génes étudiés, certains auteurs ont charchéactériser la composante génétique
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de la DMO par criblage du génome en utilisant émfiation 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 intéressékes variation de la DMO au rachis
lombaire (LS, pour Lumbar Spine), au col du fémkN (pour Femoral Neck) ou plus
généralement a la hanche. Certaines études orgnégial 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 (Dting 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 povariation de la DMO.

Certains auteurs retrouvent, par criblage du gérpone la liaison, des régions contenant
des génes potentiellement candidats, comme le gBfRb (Kaufman, Ostertag et al.
2008). Parmi ces résultats, la majorité (7 surdd9 auteurs ont utilisé des approches
bivariées pour détecter la liaison a deux traitss méthodes de liaison reposent soit sur
des analyses de liaisons bivariées effectuéesesutrits originaux ou sur des traits
obtenus par une analyse en composantes principétesy, Wang et al. 2007).

On remarque que sur 9 études, 4 utilisent le mé&handillon d’individus et trois autres
prennent seulement un sous-échantillon constitudedenes de cette méme cohorte.
Malgré les mémes échantillons, les résultats egtirdes sont trés peu concordants. De
plus, les régions identifiées par la liaison soglativement larges, si bien gu'il est
difficile de savoir quel est le gene contribuanples au signal de liaison.

Recherche d’association

Comme pour les résultats des analyses de liaisotripdage du génome, nous présentons
dans le tableau 5 les principaux loci identifiés pasociation et pouvant contenir des
génes potentiellement candidats pour la variat®mfadMO au rachis lombaire (LS), au
col du fémur (FN) ou & la hanche (hip). Ces rémikant issus de la table 4 de Xu (Xu,
Dong et al.).

Comme pour les résultats de liaison, neuf étudéténpubliées 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 génes
potentiellement candidats, pour la variation dBNO.
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Par une méta analyse sur un peu moins de 20 00ddus, Rivadeneira (Rivadeneira,
Styrkarsdottir et al. 2009) rapportent un certaombre de polymorphismes localisés dans
des genes 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 adal/pour certaines d’entre elles
de maniére individuelle, comme I'étude deCODE (&tysdottir, Halldorsson et al. 2008;
Styrkarsdottir, Halldorsson et al. 2009). Certailes génes rapportés comme LRP5 ou
ESR1 se retrouvent donc également dans les étudiegluelles.

Pour les études autres que la méta-analyse, aruvetrpeu de concordances dans les
résultats. Cela tient, en partie, & la faible mnse des études. Les polymorphismes
identifiés expliquent une faible proportion de larimnce phénotypique. Cela implique
que de grands échantillons sont nécessaires pguremier la puissance de détection des
variants qui ont des effets modestes sur la variadie 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 polyrhisme sont de I'ordre de 0.6% a 0.2%
pour LS et FN au locus du gene-candidat LRP5 etuifen 0.4% pour LS et FN au locus
du géne TNFRSF11B. Les estimations des effets Essa(coefficient de régression)
sont de l'ordre de 0.10 écart-type par copie dall€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 mdsepbur la variation de
la DMO identifiées par un LOD sco¥ par criblage du génome pour la liaison

Cohorte Nb | Echant- | e Locus LOD Geéne potentiel Réference
Fam. illon+
11912-13 2.64 LRP5, TCIRG1
821 103 H LS 17921 3.63 COL1A1, SOST (Kaufman, Ostertag
NEMO 21q22 205 | COL6, COL6A2 etal. 2008)
FN 13g12-14 2.71 RANKL
(Willaert, Var
34 Caucasiens 1 Pop. LS 1936.3 3.07 WDRS8, EGFL3 Pottelbergh et al.
2008)
4498 $ Pop PC1: 14q32 2.61 BMP4 (Xiong, Wang et al.
Caucasiens | 451 OF+DMO 2007
(US) F 14922 | 353 GLI3 )
6q27 2.42 ESR1
Pop
7p22 2.69 IL6, RAC1
LS/BFM
H 6p25-24 3.15 BMP6
4498 $ F 6927 234 ESR1 (Tang, Xiao et al.
Caucasiens | 451 2432 9 29 GDFE€ 2007)
us q .
(US) Pop STATL
Hanche/ | 6427 | 2.30 ESR1
BFM CTR, SERPINEL1,
} 7921 259 SoN1
13q12 | 3.23 KL
LS/ 12p11 3.39 LRP6
4498 $ %0 COL1A1, SOST | . ..
Caucasiens | 451 Pop 17921 2.94 CHAD I'-|OXB (Liu, Liu et al. 2008)
(Us) ’
FN/ SO 20q11 3.65 GDF5
Pop 7p22 2.53 IL6, TWIST
4498 $ (Wang, Deng et al
Caucasiens | 451 LS/TBLM |  7g32 2.67 LEP g, beng et al.
S . 2008)
15913 4.86 GREM1
2582 % .
Caucasiens | 451 F LS 15q13 | 3.67 HERC2 (van, Liu etal.
US) 2009)
2584 % .
Caucasiens | 414 F LS/AAM 8q24 4.59 EXT1 (Zhang, Lei et al.
V%) 2009)
2522 $ LS/AAM 3p25 2.36 PPARG (Pan, Xiao et al
Caucasiens | 414 F '2008 )
(US) FN/AAM | 22q13 3.33 EP300 )

Tiré de la table 3 (Xu, Dong et al. 2010{EMO : Network on Male Osteoporosis in Europe ; +:kbmmes; F:
++ : DensitgéMle Osseuse ; LS= rachis lombaire ; FN= colfé&uur ;
TBLM : Poid du corps dégraissé; BFM= Masse graiseelSO : Structure de I'os ; AAM = Age a la méa;cOF=
Risque de fracture ; BS= Taille de I'os ; PC1 :rRis¥ axe de variation d'une ACP ; «/ » : analysdidison bivariée.

* : Statistique du rapport des vraisemblances suiva mélange pondéré g; $ : Ces quatre études utilisent le méme
échantillon d'individus. $$ : Ces trois étudesiséiht un sous ensemble de femmes de I'échantitibséuen $.

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

Puce Echantillon Echantillon Trait* Gene Signification Référence
de « découverte » de réplication
Infinium 5861 deCODE 792f (80%) | deCODE ; DOES; LS - hanche RANKL ; OPG, ESR; 1.7x1C7a2.0x1c# (Styrkarsdottir, Halldorssa
300K (87%) PERF MHC; ZBTB40 (n=13 773) et al. 2008)
lumina 6 86E deCODE 8511(67%) | deCODE ; DOES; LS - hanchu SOST, MARKS3, SP7 1.0x1("a1.8x1c° (Styrkarsdottir, Halldorssa
300K (86%) PERF TNFRSF11A (n=15 375) et al. 2009)
lllumina 2094 TwinUK 6467 (90%) | Rott. ; Twin UK ; LS-FN TNFRSF11B, LRP 6.3x1(?a7.6x1(™° | (Richards, Rivadeneira et :
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 ; DCDCS5; SOX6; FOXL1;
FOS CRHR1.

8 reportés ZBTB40; ESR1;

C60rf97; TNFRFS11B; LRP5;

SP7; AKAP11; TNFRS11A
Affy. 100C | Cauca. (US) 1972 (71% | US fam. (n=59: LS-Hancht ADAMTS18, TGFBR: 1.6x1(%a3.5x1¢3 (Xiong, Liu et al. 200¢
500K (50%) 600 (57%)| Ch.HP (n=1972 a2 953)

2965 (51%)| Ch. BMD
908 (0%)| Tobago
2953 (57%)| FHS
Affy. 100C | Cauca. (US) | 335£(59%) | FHS (n=975 Hanche/IMC SOXE 1.5x1(° a6.8x1C”’ (Liu, Pei et al. 200¢
500K (50%) (n=1 370)
Affy. 983 | Caucas. (US) 2557 (55%) FHS (n=750) FN IL21R, PTH 6.7x10° & 6.5x1d (Guo, Zhang et al. 2010)
500K (50%) (n=2 557)
lllumina 800 HKSC 720 (60%)| 1) HKSC LS - FN JAG1 9.1x10a 5.6x10° (Kung, Xiao et al. 2010)
610K (100%) 5346 (100%)| 2) HKSC; HKOS; FHS; (n=720)
deCODE, Twin UK

lllumina 1524 Us fan 762 (100% | AA fam. FN CATSPERE 3.0x1C3 (n=762 (Koller, Ichikawa et al
610K (100%) 2010)

Tiré de la table 4 de (Xu, Dong et al. 2010). DeCODd&pWation d’origine Islandaise; PERF: Danish ProipedEpidemiological Risk Factor, population de diges post-ménopausées;
DOES: Australian Dubbo Osteoporosis Epidemiology Stibtterdam Study : Population d’origine allemangiget 55 ans); Chingford Study: Population de femmesigiioe anglaise;
Twin UK: Famille de jumeaux d’origine britannique; ERMBS: Rucphen Family study : Familles isolées du suést de la Hollande; FHS: Framingham Heart Study; AGRAvon
Longitudinal Study of Parents and Children, fansilde meéres et enfants d'origine britannique; CHiR: Population d’origine chinoise avec fracturel@éanche ou non; Ch. BMD:
Population d'origine chinoise; Tobaggo cohort: pagian d’hommes d’origine africaine;AA: Familles denimes d’origine afro-américaine; HKSC: Hong Kong 8etrt Chinese;
HKOS: Hong Kong Osteoporosis Study. *: LS: rachis loimddN: col du fémur; IMC: Indice de Masse Corpleel
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1.6. Conclusions sur la génétique de la densité osseesgrojet NEMO

La plupart des analyses de ségrégation mettentvideree une forte composante génétique
dans la détermination de la DMO. La part de resémmab étant estimée entre 50 a 70% pour
la variation de la densité osseuse (Cardon, Gahed. 2000; Deng, Livshits et al. 2002;
Livshits, Deng et al. 2004). Les approches géneslidats ont permis de retrouver plusieurs
polymorphismes associés a la variation de la DM@nfgte tenu des avancées rapides dans les
technologies de génotypage et la diminution du cdéit séquencage, une alternative a
'approche géne-candidat a été la recherche desggarecriblage du génome. A '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 génes candidats potentiels pour la variatiola d@VO. Cependant, la plupart des résultats
sont peu consistants (Shen, Liu et al. 2005; Xuddet al. 2010). Plusieurs études se sont
intéressés a la recherche de QTLs a effets plgiges 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 problemesagdication entre études tiennent en partie au
fait que I'ostéoporose, et ses traits associéDHD), ont une étiologie complexe (Eisman
1999; Peacock, Turner et al. 2002). Prédire la dialau regard d’'un seul, ou d’'un ensemble
de genes, peut s’avérer difficile.

Comme pour les résultats des analyses de liaisoraniges, les régions identifiées par des
analyses de liaison bivariées sont peu concordantee les différentes études malgré les
mémes échantillons utilisés pour certaines d’eeliess (Tableau 4). Les régions localisées par
la liaison sont, de plus, relativement grandesgst donc difficile d'identifier le gene
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 pantpleguées 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, TrikaBret al. 2008) basée sur environ 37 000
individus.

En raison du lien entre la ménopause et la chuia densité minérale osseuse, la plupart des
études utilisent des populations de femmes préosti pénopausées. L'avantage de travailler
sur ce type de cohorte est que les femmes ont squei plus élevé que la normale de
développer une ostéoporose, ce qui facilite latttotisn de I'’échantillon. Cependant, apres la
ménopause, la carence en cestrogénes est un deparnfacteurs induisant une diminution
de la densité osseuse. L'utilisation d’'une tellbarte risquerait de faire intervenir des génes
non liés directement a la densité osseuse maisftgiteraient, par exemple, la production
d’'oestrogénes.
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Malgré I'évidence consistante d’'une composante Ilfalaide I'ostéoporose, les nombreuses
études conduites sur cette maladie et ses phémotgpsociés apportent des réponses
divergentes quant a son déterminisme génétiquerdésedtats s’expliqueraient d’'une part par
'hétérogénéité de la maladie et les différents esode recensement utilisés. D’autre part, les
données épidémiologiques suggerent une variatiopaodtls relatif des différents facteurs de
risques génétiques et environnementaux avec la paéise chez la femme. L'étiologie de
'ostéoporose chez I’homme, affranchie de ce factearmonal, serait moins hétérogéene, en
particulier chez les moins de 70 ans. Il est dambgble que dans les données recrutées par
des hommes ostéoporotiques, les phénotypes solesithmmogenes. L'étude NEMO est
construite sur ce protocole.

Projet NEMO

Le projet NEMO (Network on Male Osteoporosis in &pe) (Cohen-Solal, Baudoin et al.
1998; Baudoin, Cohen-Solal et al. 2002; Van Pottejb, Goemaere et al. 2003) est un projet
collaboratif qui a débuté en 1995. Ce projet imyides équipes du Dr. Marie Christine de
Vernejoul (INSERM, U.606, Hépital Lariboisiere, B3y du Dr. Jean Marc Kaufman
(Département d’Endocrinologie, Université Gent,dsglie) ainsi que du Dr. Maria Martinez
(INSERM, U.563, Toulouse).

L’objectif principal du programme de recherche @stcaractériser la contribution génétique
expliquant la variabilité inter-individuelle de RMO a LS et FN. La plupart des cohortes
existantes pour la DMO et/ou l'ostéoporose sontstoites a partir de la population de
femmes et le plus souvent post-ménopausées. Ddies ppulation, les phénotypes DMO
sont probablement assez hétérogenes, résultatgrdations complexes de nombreux facteurs,
génétiques ou non (hormones, alimentation, actiphigsique,..). En revanche, les données
collectées dans le cadre du projet collaboratif NEMffrent la possibilité d’étudier la
génétique de la DMO dans une population originaberrgaquelle les phénotypes DMO
peuvent étre potentiellement plus homogenes : hawelativement jeunes (dge compris entre
19 et 67 ans) et sélectionnés pour des valeur8regs de densité osseuse.

Dans un premier temps, I'équipe a caractérisé taposante génétique de la DMO par analyse
de ségrégation (Pelat, Van Pottelbergh et al. 2008y analyses ont montré de fortes
corrélations familiales pour chacun de ces traiédsnme permettent pas de conclure a l'effet
d'un géne majeur. Cependant, la présence d’effétgerhction géne-majeur/polygénique
(GxC) dans le modéle a permis de conclure avec une ésidence a I'effet d'un géne 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 [@&sQmpliqués en utilisant I'information
apportée par les marqueurs génétiques pour leotiags 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 dessvaldtémes (les proposants). Nous avons
d’abord recherché des QTLs a effets site spécifipuis des QTLs a effets pléiotropiques.
L’objectif du deuxiéme travail de recherche edldiitification du (ou des) variants causaux
impliqués dans la variation de la DMO par criblafgegénome pour I'association. L'étude a
été conduite dans I'échantilon NEMO d’hommes n@paentés et sélectionnés pour des
valeurs basses ou élevées a la DMO. De plus, kerelse d’'association a été conduite par
analyse jointe de LS et FN. A notre connaissangeyr@e 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'éfun locus sur la variation d’'un
trait, est de le localiser sur le génome en utilidénformation apportée par le marqueur
sur la liaison. Comme nous l'avons déja noté, iesaumeétres génétiques et le mode de
transmission des traits complexes ne sont généealepas bien connus. Pour ces
caractéres, les méthodes de liaison, les plus pp@es, sont celles qui ne requiérent pas
la spécification du modeéle 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 agite2lation pourrait étre expliquée par
des facteurs génétiques communs. Plusieurs autentrsrapporté des corrélations
génétiques relativement fortes (entre 0.6 et ;M8edes mesures de la densité osseuse a
différents sites (Livshits, Deng et al. 2004; Yarfthao et al. 2006) et récemment
plusieurs études ont utilisé des méthodes de hdmeariées pour localiser des QTLs a
effets pléiotropiques sur différents traits ass®éé’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 univariéetdegue 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 déchantillons de grandes familles églagies), 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 multivaétaits corrélés (Hopper and Mathews
1982; Amos 1994). Cependant, la distribution asytiguie du test de liaison multivarié
est complexe, principalement a cause de la norperi#ance des parametres de liaison et
des contraintes imposées sur ces parametres. @ifés distributions théoriques ont été
proposées (Almasy, Dyer et al. 1997; Amos, de Adelrat al. 2001; Wang 2003). Une
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solution est d’estimer les niveaux de significasicempiriguement, mais les temps de
calculs sont prohibitifs : I'estimation empiriquequiert de générer et d’analyser un trés
grand nombre (plusieurs centaines de milliers) églicats et les temps de calculs
augmentent exponentiellement avec la taille desllies et/ou le nombre de marqueurs
simultanément étudiés. D’autres alternatives oré gtoposées. Certains auteurs
proposent de contraindre le paramétre de corrélaénétique 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 seeptimc dans le cas de pléiotropie pure,
a savoir le QTL contribue & la variation de chades traits (chapitre 1.4). La encore,
comme nous le détaillons plus loin dans ce chapitti#férentes distributions
asymptotiques ont été proposées. D’autres appradrsbasées sur des techniques de
réduction des données. Le principe général estédérgr un ensemble de phénotypes
indépendants (combinaisons des traits corrélésy pesquels on peut conduire des
analyses univariées, puis de construire un tedbagjlde liaison bivarié basé sur la
combinaison additive des analyses univariées (Marigioquet et al. 1998). Cependant,
certaines études de liaison, utilisant ces teclesiqle réduction des données, basent
linférence d'un QTL a effets pléiotropiques a jrartlu meilleur des niveaux de
signification associés a chacun des axes de \aridfar ailleurs, souvent elles ignorent
aussi le probleme des tests multiples qui en @¢llirasik, 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 décompositoofadrariance (VC). Nous les avons
appliquées a notre criblage du génome pour laokaie la DMO a LS et FN dans les
données familiales NEMO. Dans un premier temps,snoaésentons les résultats du
criblage du génome pour la recherche de QTLs aseffite-spécifiques (analyse de
liaison univariée). Nous présentons ensuite lesiltais obtenus par différents tests
bivariés lors de notre recherche de QTLs a efféésopopiques (paragraphe 2.1).
Plusieurs auteurs ont proposé et évalué différedisggbutions asymptotiques des tests
bivariés basés sur la méthode VC mais les résuktstent contradictoires. Nous avons
donc estimé la distribution empirique des testatids dans nos données, puis évalué et
comparé l'adéquation des différentes distributiasymptotiques 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 (gfdmaux deux sites
squelettiques LS et FN, a été mesurée par la tggbrdiouramment 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 meswtaient inférieurs & 1% pour chacun
des centres. Les individus d’'une méme famille ¢édingesurés sur le méme appareil.

Au rachis lombaire, le phénotype quantitatif uéilisst 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 dsIO (g/cmz) provenant des deux appareils de mesures
ont été ajustées au moyen d’une régression linéains laquelle la covariab&ppareil
est binaire. Les mesures de la DMO également idiesesont les mesures diiscore

Les Proposants :Pour étre inclus dans la base comme proposantjidu devait étre
un homme ayant une valeur de Z-scef2 au rachis lombaire (LS pour Lumbar Spine)
ou au col du fémur (FN pour Femoral Neck) (ostéoperidiopathique sévere) et ageés
entre 19 et 67 ans. Les proposants sont donc égsgsiantile 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 déin@ Les proposants avec une
histoire de causes secondaires d’ostéoporoseé®piélus 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 deuxiéme degré et plus. Les appai@gdé entre 19 et 85 atxeptant de
participer a I'étude ont subit le méme examen gliri que les proposants. Ces individus
étaient pris en compte dans la base a conditianed&h bonne santé, de ne jamais avoir
suivie de traitement médicamenteux pouvant interfavec le métabolisme osseux.

Les données épidémiologiques pour le sexe, 'ageplds 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 hopitawpeetifs (L'hdpital de Gent et I'hdpital
Lariboisiere).
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Caractéristiques des Données familiales

Au totale la cohorte NEMO inclue 103 familles, avee moins deux germains pour

lesquels de 'ADN était disponible, d’origine casimne recrutées en Belgique (n=72) et
en France (n=31) entre 1995 et 2005. Le tableaéc@itdes principales caractéristiques
des familles NEMO selon leurs tailles et le nomiieegénérations. 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 Zesae?2 au rachis lombaire, 5 au col du
fémur et 14 aux deux sites squelettiques exclusivgnie 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 corrélationedes traits LS et FN et les covariables.
Les données phénotypiques étaient disponibles §#@iindividus dont 103 proposants et
718 apparentés. Les proposants sont en moyennégisst 47ans) que leurs apparentés
avec un IMC similaire aux groupes des apparentésnies et femmes~(24 kg/crd).
Comme attendu, la valeur moyenne de DMO a LS etchék les proposants est plus
faible que chez leurs apparentés. L'écart de la DiM€x les proposants a la moyenne de
I'échantillon total est plus fort pour LS (0.92 0s78) que pour FN (0.77 vs 0.70). Ceci
reflete notre schéma de sélection des individusefiet, la majorité des proposants sont
sélectionnés pour leur valeur phénotypigue aulsgelLa DMO est similaire entre le
groupe des apparentés hommes et femmes. Les tiomélde la DMO avec la covariable
IMC sont relativement faibles ou proche de 0. La®aux 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 difdéts groupes.
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Tableau 7: Distribution (Moyenne (écart-type) [min; maxp th DMO et des
covariables age et IMC par groupe d’'apparentés

Total Proposants Hommes Femmess
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+15.9| 43.8+16.5
[min;max] [19;82] [19;67] [19;80] [19;82]
IMC (kg/cn) 245+41 | 241+34 | 246+3.7 | 24.6+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 Hommes 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 ausssitS et FN (hachuré) dans
les groupes des proposants et des apparentés hahfeesmes.
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Facteurs de risque associés a la DMO

Préalablement aux analyses de liaison, les donpBénmotypiques 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 indu&ge, le sexe et I'lMC (Indice de

Masse Corporelle ; Poid/taille?). Nous avons égalemnpris en compte le facteur &ge

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

Pour supprimer les effets de ces covariables eptssibles interactions entre elles,
chaque phénotype de la DMO (LS et FN) a été apstédoyen d’'une régression linéaire
multiple dans chacun des trois groupes séparérpagpsants et apparentés hommes et
femmes OMO =g, + 3, xage+ B,x agé+ [,x IMC). La part expliquée par ces
covariables sur LS et FN ainsi que les coefficiafgsrégression associés sont résumés
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 tromuges 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 2710
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 0.22 770
Femmes
LS 0.9C 0.01 -0.02 0.0¢ 0.2( 3.1C*
FN 0.77 -0.03 -0.01 0.03 0.35 <10

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

Par la suite, les trois catégories ont été regresippuis la DMO a été ajustée pour le
facteur sexe conditionnellement au statut des mamts (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 phpiopty & FN a donc été mise comme
manquante.
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Les distributions des résidus de la DMO pour chages sites sont présentées dans le
tableau 10. Aprés 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 quasanetivuble 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 corréfatiénotypique

Total Proposant Homme: Femme
N (# Sujets phénotypé 821 10z 332 38¢
(589/588) (103) (215/214) (271)
DMO (g/crr?)
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 tragantitatif LS et FN, les données
phénotypiques ont été transformées dans la baselodarithme népérien. Les

significations statistiques obtenues par le tesSlapiro sont 0.09 pour les deux traits LS
(Skewness=-0.13 ; Kurtosis =0.54) et FN (Skewnds26-; Kurtosis =0.33).

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

Les analyses de liaison ont été conduites powdksurs 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 paeetdl marqueurs autosomiques de
type microsatellite. Le set de marqueurs MD10 (AgapIBiosystems, Foster City, CA,
USA) forme l'ensemble des marqueurs utilisés poarctiblage 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 ontééétékbs par le logiciel Pedcheck
(O'Connell and Weeks 1998). Les fréquences alléiqles 441 marqueurs sont estimées
dans nos données familiales & I'aide du programibesse 2.0 (O'Connell and Weeks
1995). L'ordre des marqueurs et les distances memqueurs sont obtenus a partir de la
carte publique Marshfield (http:/research.marst@ihic.org/genetics). Au final, 610
individus avaient de 'ADN dont 219 et 288 étaielets apparentés hommes et femmes
respectivement.

2.1.1.2. Méthodes d’analyse de liaison de traits quantitats

Les modéles de liaison de type « non-paramétrigne mécessitent pas de spécifier la
correspondance phénotype — génotype. On conctuti@gigon lorsque la ressemblance au
trait entre apparentés et la ressemblance au mardguedié sont corrélées. Pour des
généalogies de taille plus complexe, une des méthled plus largement utilisée est celle
des composantes de la variance (Hopper and Math®82, Amos 1994). Ces modéles
VC (pour Variance Components) offrent I'avantagepdevoir analyser les généalogies
sans les casser en paires dapparentés. Elle peaossi de modéliser I'effet des
covariables. Cette approche est en général plissamie que celle basée sur la méthode
de Haseman-Elston (Sham and Purcell 2001). Noitotage du génome pour la liaison de
DMO a été conduit sous le modéle VC.

Modeéle VC univarié

Soit y; la valeur du trait dufCindividu de la i famille. Soitg; son génotype au QTL

affectant le trait (composante génétique G, équdtié). Au QTL, la relation phénotype-
génotype dépend des parametres génétigues commenigsines genotypiques; , la

variance résiduell@?, et les effets? de covariablesX . Le modéle suppose :
Vi THt g tG + X Bt
ou u est la moyenne du trait et C est la composantgpaique.

Les termesy;, C; ete; ne sont pas observablds(y;) = u+ X; 5 et
Y, ~N(u+ X B.Q).
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Les termes non observables sont supposés noné&riiélsont modélisés au travers de la
matrice @,) de variance-covariance de. Soit M un marqueur génétique lié au QTL et

m, , les génotypes au marqueur observés cheZ™feirjdividu de la 9™ famille. Le

modele VC modélise la structure de covariance deanékes de la famille i
conditionnellement au statut IBD observé au margeetre les individus et a leur degré
d’apparentement. La covariance est décomposéensncomposantes : le QTL, qui est
génétiquement lié a M, C, la composante polygén&jug, la composante résiduelle.

oi+oi+0’ sij=1
[ -
o gixN +gix20, sijz |

ot M est la matrice des proportions IBD au marqueureempparentés de I8 famille ;
o> est la variance des effets additifs du QTK>; est la matrice des coefficients

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

ou entre des germains ; la composante résiduetierse loi normaleN (O,azl) ou | est

la matrice identité.

La densité de la loi dg s’écrit :

_n 1
) =(@m *xla, T xexd =3 6 =007 4 1)

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

Laly)=[] O la)=[] @r)*x 10, T x exb—3 g =R 4= )

olia = (,u, Jf\,aé,az) est I'ensemble des paramétres du modéle VC.

Les principales hypothéses qui peuvent étre testads

— Labsence d'effets polygénique et d’effets du QThogléle sporadique)a? =0,
04=0. Les valeurs observées du trait pour les individe la famillei , i =1,...k
sont modélisées par une régression linéaire stdrf#tala forme :

Y =H+XB+e
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La matrice de variance/covariance phénotypiqueseates individus apparent§s
etl de la famillei est de la forme :

2 ..:I
Q; = ? SIJ .
0 sijzl

— Présence d'effets polygéniques et pas de liaisdre da trait et le marqueur
(modeéle polygénique) :02+# 0, 0%,=0. La comparaison des vraisemblances de

ces deux modéles emboités (sporadique et polygénapnne une idée de la part
de variance phénotypique expliquée par les effelgggnique (I’héritabilité). Le
modeéle polygénique est I'hypothése nulle de noisdiatrait-marqueur. Lorsque
le QTL et le marqueur M, ne sont pas ligs=(/2) la proportion IBD est celle
attendue a priori entre 2 individus sachant lean ld’apparentement et donc,
n=o.

— Liaison trait-marqueur (modeéle de liaisony?Z# 0, o2+ 0. Si le QTL et M sont

génétiquement lieH€0.5) on s’attend a ce que des apparentés qussemblent
pour le phénotype se ressemblent aussi au marququartageant des alléles IBD.
Donc, 1 # @.

Le test de liaisonentre le marqueur et le trait repose sur la compesadditive des effets
du QTL. Sous I'hypothése nullegk o2 =0. On considére I'hypothése alternative

suivante : H o%>0. On utilise un test du rapport des vraisemblan&@smme le
paramétre de variance est contraint pour des \sfmsitives, le test suit sous I’hypothése

nulle de non liaison un mélange g€ a 0 et 1 degré de Iiberté%:)(g +—;)(f (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 cdesfaas : il faut diviser le logarithme
du rapport de vraisemblance par 2xlog(£04.6 pour obtenir le LOD score.

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

Analyse bivariée
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Modeéle de décomposition de la variance (VC)

Le modéle bivarié est une extension du modele Vi arait dans le cas de données
répétéesy, et y, (de Andrade, Thiel et al. 1997; Amos, de Andratele 2001; de

Andrade, Gueguen et al. 2002).

En notanto? et o7 les variances des traitg et y, respectivement edr,, la covariance

entre les traits. La matrice de variance/covariapénotypique pour la famille i se
décompose comme dans le cas univarié en une contpades effets additifs du QTL,
une composante polygénique et une composante edisidu

Qi - (Uil O-A,lzj |:| I_Ii + (Ué,l ch,lzJ |:| 2q)l + (0-12 0’12} |:| IdI

2 2
UA,12 UA,Z JC,lZ UC 2 0-12 0-2

Ou O est le produit de Kronecker

Chaque composante comprend les paramétres de aesiah de covariance entre traits,
c'est-a-dire (aﬁql,af\yz,amz) ; (Uélﬂé,z’ffc,lz) ; (05,022,012).

Le test de liaisonbivarié repose sur les parametres de variancee etodariance des

effets additifs(aiyl,Jiyz,aAﬂ) du QTL pour les traity, et y,. Les hypothéses sont :

2 a2 —
Ho ' JA,l - UA,Z - UA,12_ 0
H,:0%,>00uo;,>00uc,,,>0

Sous I'hypothése alternative, au moins un des ggpas y, 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 univarié, le test de la liaisarétiqgue pour la variation dg et/ou

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

J/i,z etps); (Uélv Jg,z etp.); (o7, g; etp).

Les paramétres de liaison ne sont pas indépendaimsi, si o,> 0 alors af\yl> 0 et
o,,> 0. Si 02,= 0 (ou 0;,= 0) alors g, n'est plus un paramétre du modeéle. La

réduction de la dimension de l'espace des paraméies 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), différendéstributions ont été proposées mais, a
ce jour la distribution exacte n’est pas connue.

Des alternatives ont été proposées comme par egarale 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@rbpose de contraindre la
corrélation génétique des effets additifs aux bgldnel’espace(pG = il). La covariance

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

2 = 2 =
Hy:0,,=0,,=0
H,:0%,>0eto; ,>0

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

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

les traits et le QTL est effectué par la méthodeagyort des vraisemblances. Cependant,
la encore, la distribution asymptotigue du test ldgson est complexe et deux
distributions théoriques ont été proposées (paphgra.1.2).

Approche ACP

La deuxieme alternative (Mangin, Thoquet et al.8)9%opose de créer une combinaison
linéaire des traits d'intéréts et y,. Plus spécifiquement, les traits combinés calcpé#s

I’ACP (notés PC, et PC,) sont des combinaisons linéaires des traits diveigy, et y,.
PC, et PC, sont les axes de variation de 'ACP tel @€, maximise la part de variance
expliquée par le modéle. Les deux aX&S, et PC, sont des vecteurs orthogonaux. Les
statistiques du LOD score pour chacun des traitsbomés (OD,., et LOD,.,) sont
calculées par la méthode du rapport des vraisemédan

by

La statistigue du test de liaison a effets plémtjoes 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 effadditfs gene majeur sur les traits
combinésPC, et PC, sont nuls. Le test de liaison repose sur les lgsats suivantes :

. 2 — 2 —
{HO'JA,P(:l_UA,PCZ_O

. A2 2
Hl . UA,PCl > O ou UA,PCZ > O

Les hypothéses 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~ZX§+§X12+ZX22

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 additifgahe majeur n’est plus définie dés que
'une des deux variances sur les trajtsou y, est nulle ¢,,, =0 dés queos;, =0 ou

o.,=0).

Nous notonsNon-contraintle test de liaison bivarié des composantes deal@ance
(Almasy, Dyer et al. 1997; de Andrade, Thiel etl&l97; Amos, de Andrade et al. 2001).
La loi asymptotique du test de liaison bivarié@snhplexe et pas encore connue a ce jour.
Trois distributions ont été proposées (Tableau édfl)évaluées par simulations. La
premiére distribution (de Andrade, Thiel et al. ZpSuppose un mélange gea k=1, 2

ou 3 degrés de liberté avec pour poids respectif®it . Celle proposée par Almasy
(Almasy, Dyer et al. 1997) suppose des poids idsuse loi binomiale de paramétres 2 et

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

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

seule une varianceaﬁyl) est strictement positive ; |&™8 guadrant est son miroir, c'est-a-
dire celui ou l'autre varianceo(iyz) est strictement positive ; Ié”QFquadrant est celui ou

les 2 variances sont nulles. La probabilité de Burl’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 notongontraintle test de liaison pour la recherche de QTL atefiiotropiques
sous la contraintgo, =+1 (Mangin, Thoquet et al. 1998; Amos, de Andradalef001,;
Wang 2003). La encore, deux distributions du testiaison ont été proposées (Tableau
11). L'une d’elle suppose que la probabilité quedeux parameétres de varianees, et

0%, soient égales a 0 est nulle. Celle proposée perogh de Andrade et al. 2001)
suppose que dans ¥4 de I'espace des paramétrelgurs/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@ntlg bonne adéquation des
distributions proposées a la distribution empirigqluietest bivarié, gu'’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_PQC le test de liaison bivarié basé sur une ACP méppar Mangin
(Mangin, Thoquet et al. 1998).

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

Distributions
asymptotiques

(de Andrade, Thiel et al. 1997) (A %)(f +%)(22 +711X§

Test Référence

. 1 1 1
Non-contraint (Almasy, Dyer et al. 1997) (B) ng +§X12 +Z,\/§

(Amos, de Andrade et al. 2001) (C

N—r

1 1 1
ZX§+EX12+ZX§

2

(Amos, de Andrade et al. 2001) (D) %)(g +%Xf +711X2
Contraint 1 .
Com. Pers.; (Wang 2003) (E) E)(f +5X22
i 1 2 1 2 1 2
S PC (Mangin, Thoquet et al. 1998) ZXO +§Xl +2X2
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2.1.3. Analyses de liaison des données NEMO

Lorsque les données au marqueur sont incomplets,manque d'informativité du
marqueur et/ou parce que les individus ne sonttpas génotypés, I'estimation du
nombre d’alleles IBD au marqueur est ambigué. &#ilil'information apportée par
plusieurs marqueurs simultanément permet de mipégifier les coefficients IBD mais
ceci requiert beaucoup de temps de calcul. lls sa@he parfois impossibles a calculer
dans de tres grandes familles. Les algorithmes smnent limités pour des familles de
grande taille (Lander and Green 1987) et/ou lomg@augmente le nombre de marqueurs
conjointement analysés (Elston and Stewart 197d)r Reduire les temps de calcul tout
en considérant des familles de taille complexetages algorithmes comme celui utilisé
dans SOLAR (Almasy and Blangero 1998) utilise alpist6t des approximations des
IBD au QTL. Pour calculer la matrice des IBD daes flamilles NEMO, nous avons opté
pour des algorithmes de calcul exact. La taille fdesilles étant relativement grande (de
4 a 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 méthodeateposantes de la variance (VC)
implémentée dans le logiciel SOLAR (Almasy and Blamm 1998). Les traits LS et FN
ajustés pour les covariables significatives ontaéilysés séparément puis conjointement.

Pour tous les tests de liaison, nous rapportonsté&stiques 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 pléiotropiquesjsnprésentons les résultats des
analyses de liaisons bivariées basées sur les pyipésooriginaux c'est-a-dire LS et FN
(Non-contraint et Contrain) et les résultats utilisant une analyse en compesa
principale des traits originaus(PQ. Pour chacune des approches (notée approche VC
et approche ACP) nous montrons les meilleurs r@suitientifiées par les tests bivariés
ou univaries.

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

Les seuils du tedion-contraintsont calculés a partir d’'un mélange g a 0, 1 et 3

degrés de Iibert%%1 Xe +%)(f +:11)(§). Les seuils du te€ontraintsont calculés a partir

d’un mélange dey® a0, 1 et 2 degrés de Iibe(t%)(j +—;)(f +:11)(22).
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Nous comparons les résultats bivariés et univgpiésr la concordance des régions
identifiées par l'une ou l'autre de ces méthode®@Lscore>1.5). Pour les analyses
univariés, nous prenons le meilleur niveau de Baation de LS ou FN (LS/FN) et de

PC1 ou PC2 (PC1/PC2) calculés pour des seuils deyiomges 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®®) : h2=0.63+0.06 pour la DMO-LS &t?=0.59+0.07 pour FN.

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

Figure 7 : LOD score pour I'analyse de liaison de la DMO &4t FN sur les 22
autosomesNanhattan Plog

+ LSBMD
& FNBMD

LOD-score

Chromosome
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Tableau 12: Régions chromosomiques identifiées par un LO@Wesc1.5 pour la DMO

aLSouFN
Chr. Locus | Marqueur | Pos.* (cM) | LOD | p-value’
LS-DMO
1 1942-43 | D1S2800 250 1.79  2.0%1(Q
11 | 11912-13| D11S4191 58 2.68 2.5%10
12 | 12g23-24| D12S78 124 1.69  2.6%1(
17 | 17q21-23| D17S787 83 3.68  1.9%1(
21 21022 D215267 44-45 2.06  1.0%1(
22 22q11 D22S315 17-19 2.74  1.9%1(
FN-DMO
13 | 13g12-14| D13S21§ 24-27 24P  4.2%10

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

Sept régions sont identifiées sur les chromosomé4,112, 17, 21, 22 pour DMO-LS et
sur le chromosome 13 pour la DMO a FN. Toutes éggons de liaison détectées sont
spécifiques a chacun des sites LS ou FN. Ceci@stordant avec des résultats de la
littérature (Devoto, Shimoya et al. 1998; KollegdBs et al. 2000).(Karasik, Myers et al.
2002; Wilson, Reed et al. 2003; Ralston, Galwewnle005). Basé sur la méthode de
Lander et Kruglyak (Lander and Kruglyak), une régiest significative au niveau du
génome (« genome-wide significant ») (17g21-23 DEB.68, p-val=1.94x16) et trois
autres sont suggestives (11g12-13 ; 22q11 et 13¢1%-vak4.3x10%.

La région sur le 17g21-23 a également été ideantifiéur 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 génes potentiellement candidats |@gouariation de la DMO : le COL1Al
(Collagene de type 1) et SOST (Sclerosteros/Malddievan Buchem). Comme nous
I'avons vu, le COL1Al est un des génes candidatples étudiés (paragraphe 1.5). Il a
été significativement associé avec une augmentationrisque de fracture lié a
I'ostéoporose mais son réle dans la variation deNHD reste peu clair (Grant, Reid et al.
1996; Van Pottelbergh, Goemaere et al. 2001; MarthRalston 2003; Xu, Dong et al.
2010). Peu d’études ont évalué lI'impact du gene IS&8 la variation de la DMO et
certains des résultats sont contradictoires (BatsmBoernzler et al. 2002; Uitterlinden,
Arp et al. 2004; Sims, Shephard et al. 2008).
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Nous avons localisé deux pics de liaisons suggestif 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 22911 n’a pour l'instant jaaté retrouvé par d’autres études
et ne concorde pas avec des régions de genesiplstgrdur la variation de la densité
osseuse. La région génomique du 11g12-13 contlasiepirs génes candidats potentiels
pour la variation de la densité osseuse comme TCIRGcell immune regulator 1) et
LRP5 (Low-density lipoprotein 5). De nombreuses dégl 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 13q12-14
(LOD=2.42) pour la variation au site FN. Des étugescédentes ont également identifié
des pics de liaison dans la région du 13914 pdiérdnts phénotypes liés a la densité
osseuse (Niu, Chen et al. 1999; Kammerer, Schneidat. 2003; Hsu, Xu et al. 2007).
Les génes candidats potentiels dans cette régitnesgene TNFSF11 (Tumor Necrosis
Factor Lignad superfamily, member 11) qui influetiegpression du géene RANKL. Ces
deux génes sont impliqués dans la régulation dedtice osseuse. Quelques études ont
évalué I'association avec des polymorphismes de RANour la variation de LS et FN
(Hsu, Niu et al. 2006; Xiong, Shen et al. 2006; k&gn Albagha et al. 2008; Mencej-
Bedrac, Prezelj et al. 2009).

Tous les autres pics de liaisons identifiés parL@D score supérieur & 1.5 étaient
consistants avec des études précédentes. Le piclalaggion 21g22 (LOD=2.06) était
par exemple retrouvé pour la DMO aux lombairese@#an, McBride et al. 2006) dans un
échantillon d’hommes (LOD=3.36). Les génes candigasibles dans cette région sont
COL6AL et COL6A2 (Collagen VI, alpha-1 and alpha+{23 région sur le chromosome
1g42-43 (LOD=1.79) coincide avec un pic de liaigtentifié 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) cdimcavec une région identifiée
pour la variation de FN dans un échantillon de 4illes multiplex d’origine
caucasienne sélectionnées a travers des propastétgporotiques (Devoto, Spotila et al.
2005).

Recherche de QTLs a effets pléiotropiques

La corrélation phénotypiqueo(, ) observee entre LS et FN est égale a 0.65. L&ledion
polygénique fo.) et la corrélation résiduelle o) sont estimées a 0.Z0.05 et

0.45+ 0.08, respectivement. Toutes ces corrélations gwositives 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 modéle polygénique {ees

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

Approches VC

Les résultats des analyses de liaison des tesasids\Won-contraintet Contraint sont
reportés dans le tableau 13. Au total neuf régsams identifi€ées par un LOD scoré¢.5

par le test de liaisoNon contraintet huit par le test de liaison sous la contra{fitg2-

43, 5931-33, 11q12-13, 12923-24, 13q12-14, 1792122822 et 22q11). On observe une
trées bonne concordance des régions identifiéesgmdeux tests. Une seule région sur le
5p15 n’est pas détectée par le @shtraint (LOD=1.38). Pour les deux tests, le meilleur
LOD score est trouvé dans la région du 17921-28 aneLOD score de 4.01.

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

Locus Marqueur | Pos.* (cM) Non-contraint Contraint

1q42-43 D1S2800 250 1.94 1.94
5p15 D5S198] 0 2.38 (1.38)
5031-33 D5S410 163 1.71 1.61
11912-13| D11S4191 58 2.77 2.77
12023-24 D12S78 124 1.80 1.76
13q12-14| D13S218 24-27 2.83 2.71
17921-23| D17S78f 83 4.01 4.01
21q22 D21S267  44-45 2.17 2.17
22q11 D22S315 17-19 2.62 2.62

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

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

et explique 85% de la covariation des traits DMOdt&N. L’héritabilité de PC1 est plus
forte que celle de PC2. Elles sont estimées 4400606 (p-value<18° et 0.3% 0.07 (p-
value<10') pour PC1 et PC2 respectivement.

Les régions chromosomiques identifiées par un LO&es multipoints> 1.5 pour le test
S _PCbasé sur la somme des statistiques univarie¢edeePPC2 $_PQ sont reportés
dans le tableau 14. Nous montrons également leftatsdes tests de liaisons univariés
de PC1 et PC2. Sept régions sont identifiées (541§,12-13, 12g23-24, 13ql2-14,
17921-23, 21922, 22g11) par le t8&stPC Comme pour I'approche VC, le meilleur LOD
score est trouvé sur le 17g21-23 (LOD=3.39).

Les résultats des analyses de liaisons univariedesuaxes de variation PC1 et PC2
calculés par 'ACP sont trés différents. Toutesré&ggions identifiées par PC1/PC2 ont des
effets sur PC1 seulement. Aucune région n’est ifiéatpour PC2 (LOD<1.5). Le
deuxiéme axe PC2 expliqgue seulement 25% de lanaaitotale. Une région (5p15) n’est
pas détectée par I'analyse univariée de PC1. Aenémour les autres régions, les LOD
scores univariés de PC1 sont similaires a ceu& dC

Tableau 14: Statistique du LOD score pour les régions chranogues identifiées par
un LOD score multipoiatl.5 par le test de liaisd®_PCet résultats de PC1 et PC2

Locus Marqueur | Pos.* (cM) | S_PC PC1 PC2
5p15 D551981 0 2.09 | (0.78)| (1.31)
11912-13| D11S4191 58 2.00 | 2.00 | (0.01)
12023-24| D12S78 124 1.77 | 1.73 | (0.04)
13q12-14| D13S218| 2427 2.33 | 2.02| (0.47)
17921-23| D17S787 83 3.39 | 3.39 | (0.00)
2122 D21S267| 4445 2.00 | 2.00 | (0.00)
22q11 D22S315|  17-18 211 | 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 pamdtsodes 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 oG, les régions identifiées par les
tests de liaison bivariés sont relativement simeéki Sur neuf régions identifiées, sept
régions sont communes aux deux approches (5p1512118, 12g23-24, 13ql2-14,
17921-23, 21922 et 22q11). La région 5p15 est tddguarS_PC(LOD=2.09) mais pas
par le testContraint (LOD<1.5). La tendance s’inverse sur le 5q31-3@Q1.5 pour

S PCet LOD=1.61 pour le testontrainf). Pour ces deux régions du chromosome 5, les
approche<ontraintet S_PCsemblent complémentaires. La région du 1g42-48tmpas
retrouvée par les méthodes utilisant une ACP ddts tl'intéréts (PC1/PC2 & PQ.

2.2. Etude empirique des tests de liaison bivariés

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

Par exemple, deux études ont généré des donnéeasomiep similaires pour évaluer les
distributions asymptotiques des tests de liaillmm-contraintet Contraint (Amos, de
Andrade et al. 2001; Wang 2003). Les distributisapposées par Amos pour chacun de
ces tests sont respectivement les mélanges C\WwhabDg a évalué les performances de ces
deux tests de liaisoMNpn-contraintet Contrainf) en développant une statistique du score
asymptotiquement équivalente au rapport des vrdikeroes, 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 distributionpigques
générées sont proches des distributions asympéstidiiférentes qu’ils ont supposé I'un
et l'autre, alors que les données sont simuléemsdts modeéles génétiques similaires.
Amos évalue les distributions du test pour des desmgénérées sous le modetmntraint

(la corrélation génétique vaut +1).

Concernant le tes€ontraint Amos ne trouve pas de convergence claire desungale
critigues empiriques aux valeurs asymptotiques glegs la taille de [I'échantillon
augmente.
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Pour cette raison, nous avons estimé les distabsitempiriques des tests de liaison
bivariés dans nos données NEMO par simulation. Noasparons les distributions
empiriques aux distributions asymptotiques propes#ens la littérature pour les trois
tests de liaison bivari@don-contraint ContraintetS _PC

2.2.1.Matériel et méthodes

Modeles simulés

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

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

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

— Les probabilités multipoints du nombre d’allelestagé par descendance (alléles
IBD) sont estimés tous les 1 cM par le programm&L24.7 (Heath 1997).

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

Nous répétons 12 000 fois ces trois étapes pougrgetes distributions empiriques des
tests de liaison bivariédon-contrainf 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. Yoas la contrainte ou la
corrélation génétiqueo, est contrainte & +1 et une sous la contraintp®e -1. La

statistique du tesTontraintest la plus grande des deux. Pour obtenir lastitpie du test
S PG nous calculons la somme des statistiques unemdé 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 desdn sont dérivées au marqueur
D17S787, le premier point de la carte.

Analyse des données simulées

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

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

Pour comparer les résultats bivariés et univar@ssrmontrons seulement le meilleur
niveau de signification de LS ou de FN (noté LS/F)de PC1 ou de PC2 (noté
PC1/PC2). Les niveaux de signification empiriquecbdacune des analyses univariées de
LS, FN, PC1 et PC2 sont calculés comme la proportie réplicats pour lesquels la
statistiqgue du LOD score univarié excéde la vatdagervée dans nos données réelles. Les
niveaux de significations empiriques montrés cqmoeslent au meilleur résultat (plus
faible niveau de signification) entre LS ou FN &1Pou PC2. Nous montrons également
les niveaux de significations statistigues empgjajustés 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 decaiplpour lesquels la statistique du
LOD score de LS/FN (PC1/PC2) excéde t1 (t2).

Pour comparaison, nous montrons aussi les niveawwsigaification du tedtlon-contraint
et du testContraint utilisées par défaut dans SOLAR (Almasy and Bland€®98). Les

niveaux de signification statistique calculés pdes mélanges asymptotiques g a 0,
1 et 3 degrés de Iiber(é%xg +—;Xf +:11,Y§j pour le tesNon-contraintet des mélanges

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

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

mélanges dey® a 0, 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 déistaaes des tests de liaison bivariés et
les erreurs de type 1 a 10, 5, 1 et 0.5% duNestcontraint du testContraintet du test
S_PC Similairement, dans la figure 8, nous montrorsdestributions asymptotique et
empirique de ces tests pour des niveaux de sigtiiic inférieure a 10%.

Concernant le test bivarié sans aucune contraimdes parameétres de liaisoNdn-
contraind, les quantiles empiriques a 90%, 95% et 99%, ubédc dans nos données
générées empiriquement, sont respectivement 4. B9 &t 8.34. Les mélanges de
distribution A et B montre des tendances invers&sl’on suppose un mélange de
distribution A, les niveaux de signification empues sont inférieurs aux valeurs
attendues sous I'hypothése nulle. Au contrairemigange B donne des niveaux de
signification plutdt au dessus des valeurs attemdukiliser des seuils asymptotiques
conduira trop souvent au non rejet de I'hypothadierH, pour un mélange A, le test est
plutdt conservateur tandis que sous un mélangenBieorejettera pas assez I'’hypothese
nulle, le test est donc plutét libéral. Clairemelat,distribution empirique est mieux
predite part le mélange C a 0, 1 et 3 degrés detéb

Lorsque I'on impose la corrélation génétique auxnbe de I'espace des paramétres
(Contrain®), les quantiles sont 3.95, 5.45 et 8.40. Les nixede signification supposant
le mélange D sont toujours supérieurs a ceux adcempiriquement dans nos données.
Utiliser des seuils asymptotiques calculés poumiélange D est plutdt libéral. Le
mélange E prédit le mieux nos résultats de simaratempiriques.

Tableau 15: Valeurs empiriques a 90, 95 et 99% des testmiden bivariés basés sur la
méthode des composantes de la variance et erretypel 1 a 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) 3.95 | 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'emrele type 1 (p-val0.05) sont respectivement souligné ou
en italigue. Un test standard de déviation d’ura@pprtion & une valeur fixe a été utilisé.
Mélange dea: (A) 1,2 et3ddl; (B)0, 1 et2ddl; (C)Det3ddl; (D)0, 1et2ddl;(E)1et2ddl.
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Figure 8: Distributions asymptotiques et empiriques dsesstde liaisons bivariés pour
des niveaux de signification inférieure a 0.1
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Dans les tableaux 16 et 17 nous montrons les niveausignification statistiques des
meilleurs LOD scores identifiés par les méthodeaitiées ou univariées pour la variation
de la DMO. Les niveaux de signification empirigsest calculés sur 12 000 réplicats.

Comme attendu d’aprés les résultats de simulatides, niveaux de signification
empiriques du test sans la contrain¥oii-contrain} sont trées proches des niveaux de
signification asymptotiques calculés pour des nggare & 0, 1 et 3 degrés de liberté.
Ce n’est plus le cas pour le test sous la conggpat==1, Contrainj ou les significations
sont calculées pour des mélangesyt@ 0, 1 et 2 degrés de liberté (Tableau 16). Les
niveaux de signification empiriques sont nettemmins significatifs que les niveaux
asymptotiques. Comme attendu d’aprés nos résaléassmulation, pour le test de liaison
reposant sur une ACP, les niveaux de significatiompiriques sont similaires aux seuils
asymptotiques (Tableau 17).

Pour les analyses univariées, nous calculons égalere niveau de signification
empirique ajusté pour le nombre de tests. Les owede signification ajustés sont
environ le double des niveaux calculés pour delissasymptotiques dg® & 0 et 1 degré
de liberté. Les niveaux de signification empiriquies tests univariés sont légerement
moins significatifs que les niveaux asymptotiques.
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Revenons aux résultats dans notre étude. Sur oeutientifiés par les analyses bivariées
ou univariées, sept régions sont communes aux dpproches. La force des signaux de
liaison obtenus par des méthodes bivariés baséekesuraits LS/FN ou sur les axes
principaux de variation§ PQ est globalement similaire, les statistiques empés du
testS_PCont tendance a étre Iégérement moins significatilzes régions localisées par
les méthodes de liaison univariée ou bivariée pent differentes mais les niveaux de
signification sont meilleurs par analyse univarde LS/FN. Le meilleur niveau de
signification est trouvé sur le 17q21-23 (p-valu@dl

Tableau 16: Significations statistiques des régions de liaisentifiées par les tests

bivariésNon contraintetContraintou par LS/FN

Test bivarié L

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

Emp.+ | Asymp*| Emp.+ |Asymp*| Emp.? gEIr;t?.ls Asymp.!

1q42-43| D1S2800| 9.4x18| 8.9x10° | 7.7x10° | 4.3x10° | 3.3x10° | 4.9x10° | 2.0x10°
5p15 | D5S1981| 3.2x1H| 3.5x10° | (0.032)| (0.016)] (0.023)] (0.032 (0.014)
5031-33| D5S410 | 0.016 0.015 0.019 9.4X1p(6.5x10% | (0.020) | (8.2x10)
11q12-13 D11S4191{ 1.3x10° | 1.5x10° | 1.0x10° | 6.0x10" | 0.2x10° | 0.6x10° | 0.3x10°
12gq23-24 D12S78 | 0.013| 0.012| 0.012 6.6 4.0x10° | 5.8x10° | 2.6x10°
13q12-14 D13S218| 0.9x18| 1.3x10° | 1.2x10° | 6.9x10* | 0.3x10° | 1.2x10° | 0.4x10°
170921-23 D17S787| <1d | 9.7x10° | <10* [3.3x10°| <10* <10* 0.2x10"
21g22 | D21S267| 5.3x1 5.4x10° | 4.7x10% | 2.5x10° | 2.0x10° | 2.7x10° | 1.0x10°
22q11 | D22S315 1.7xI 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 gea 0, 1 et 3 ddl
pour le testNon contraint un mélange dg’ a 0, 1 et 2 ddl pour le teSbntraintet un mélange d¢f & 0, 1

et 2 ddl pour le tes$_PC
*: Meilleur niveau de signification entre LS et FN
1 : Meilleur niveau de signification entre LS et Ealculés pour un mélange asymptotique e 0 et 1
ddl ; 2 : Meilleur niveau de signification empirigjentre LS et FN ; 3 : Niveau de signification emopie
ajusté pour le nombre de test.
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contraintpour le test bivari& PCou par PC1/PC2

Tableau 17 Significations statistiques des régions de liaigtentifiées par le tedton

Test bivarié : S_PQ  Test univarié (PC1/PC2)*
CHR |Marqueur — 5 3 T

Emp+ | Asymp. Emp.© |Emp. glob?| Asymp.
1q42-43| D1S2800| (0.075) (0.072) | (0.045)| (0.076) | (0.036
5p15 | D5S1981 2.8x1{ 3.0x10° |(5.5x10%| (0.015) | (7.0x10)
5031-33| D5S410 | (0.024) (0.025) | (0.019)| (0.030) | (0.014
11012-13 D11S4191/3.3x10%| 3.7x10° | 1.6x10° | 2.4x10° | 1.2x10°
12g23-24 D12S78 | 5.5x18| 6.4x10° | 2.5x10° | 4.2x10° | 2.4x10°
13q12-14 D13S218| 1.6x18| 1.7x10° | 1.6x10° | 2.4x10° | 1.2x10°
17921-23 D17S787| <1d | 1.4x10* | <10* <10* 0.4x10°
21g22 | D21S267 3.3xT 3.7x10° | 1.6x10° | 2.4x10° | 1.2x10°
220911 | D22S315 2.8x1{) 2.8x10° | 1.6x10° | 2.4x10° | 1.1x10°

Nous avons également comparé les distributions pmtiques des tests de liaison
bivariésNon 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 n) 8eées des moyennes et des variances
des distributions des statistiques empiriqgues. ReurestNon contraint la moyenne
(variance) de la distribution des statistiques1e48 (3.85). Le parameétre de forme est
0.58 et le parametre d’intensité 0.39. De méme potestContraint les parameétres de
forme et d’intensité sont respectivement 0.58 40.0.

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

B (Y4xi+Y2x7+ 1 4x?) et C (/axi+1 2x?+ ¥ 4x%) du testNon-contraint Sur les
deux figures du bas, nous montrons les résultais lpanélange C (c’est-a-dire celui qui
correspond le mieux a la distribution générée eigpément dans nos données) et pour

une distribution Gamma de moyenne 1.49 et de vewigh85. Nous voyons que les
distributions asymptotiques de ces deux distrimstisont trés similaires. De méme pour

le testContraint les distributions EY2x7 + 1 2x>) et gamma sont trés proches (Figure

10). A partir des moyennes et variances calculégsirejuement dans nos données, les
mélanges de distribution des tests de liaison ssgpoune loi Gamma sont trés proche
des mélanges dé C et D.
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Figure 9 : Histogrammes de la statistique du téeh-contraintsous I'hypothése nulle
pour des distributions asymptotiques pour le médahgB et C et pour une distribution
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Figure 10: Histogrammes de la statistique sous I'hypothasgke du tesContraintet
distributions asymptotique pour le mélange D, Ratr une distribution Gamma

Valeurs extremes

Ensemble de la distribution de la distribution

£ =
=
—
ey
g
-
=
= _|
—
-
= -
ey
=
= 4
= o = =
= = =
= =
&= &= i
=
=
o | =1
— \
= =1
\S
=
= =
= =
T T T 1 = T T T T T T T 1
o 5 10 15 10 12 14 16
Statistigue Statistique

90



Chapitre 2 : Recherche de QTLs par analyses dmfiainivariée et bivariee

2.3. Conclusions de I'étude de liaison dans les donnédEMO

L’'analyse multivariée peut théoriquement amélidagpuissance de détection des QTLs a
effets pléiotropiques. La littérature montre de boeuses applications de cette approche
dans les études de liaison (Tang, Xiao et al. 20a¥;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, montrentejueodéle général des composantes
de la variance et le test basé sur une analyseriglte (S_PQ donnent des résultats
globalement similaires. Etant donné qu’il n'y a pdambiguité sur la distribution
asymptotique du test de liaison utilisant des tepres de réduction des données, cela
favorise I'application de ce test pour la recherded)TLs a effets pléiotropiques.

Certains auteurs ont montré que l'analyse jointdrdis corrélés pouvait augmenter la
puissance de détecter des QTLs (Jiang and Zeng AIgwon, 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 résiduelleetgs traits. En effet, le plus grand gain de
puissance est obtenu quand la corrélation induite les effets génétiques et
environnementaux est de sens oppose.

Dans de tels cas, la corrélation phénotypique t&@sid peut étre faible. Concernant
I'application aux données NEMO, nous ne sommeslpas la situation la plus favorable
pour observer un gain de puissance de I'analysgejaiis-a-vis d’une analyse univariée.
La corrélation phénotypique des traits est relatiert grande £0.65) et les corrélations
du QTL, polygénique et environnementale sont toptestives. Ceci est confirmé par nos
analyses des données réelles, la force des sigimlixison est en général plus élevée par
analyse univariée que par analyse bivariée. Decixslar le chromosome 5 sont détectés
uniqguement par les approches bivariées et pousaggérer un QTL a effets
pléiotropiques. On peut remarquer que dans ce®mnggies résultats des approches
utilisant une ACP ou I'approche sous la contraddanent des résultats complémentaires,

chacune de ces régions étant seulement identdiéarpseul 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 aés issociés. En effet, la plupart de ces
auteurs ne trouvent pas de nette ameélioration der¢éz du signal de liaison en analyse
jointe relativement a des analyses univariees (levBpotila et al. 2005; Karasik,
Dupuis et al. 2007; Wang, Liu et al. 2007). Il fangter que I'évaluation des niveaux de
signification est souvent basée sur des valeursimades ce qui rend difficile la
comparaison entre études.

En raison de I'augmentation du nombre de degrébeeé 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 atseffdéiotropiques 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, Caggtl@l. 2004; Tan, Liu et al. 2008).
Cette démarche ignore le probléme des tests nestigl n’est pas un test formel de QTL
a effets pléiotropiqgues comme celui proposeé pam@fa Thoquet et al. 1998).

Trois distributions asymptotiques différentes destd de liaisons bivariés ont été
proposees. Ceci nous a amené a évaluer par sionddgs distributions empiriques de

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

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

Relativement a notre étude, supposant les mélabgetsD pour le tesNon-contraintet
Contraint les résultats obtenus par les deux papiers des/ande Wang sont discordants
(Amos, de Andrade et al. 2001; Wang 2003) alors lggedonnées sont générées selon
des modéles génétiques similaires. Nos résultagndelations sur le tesdon-contraint
sont consistants avec les résultats de Amos (meéléndableau 11) mais pas avec ceux
de Wang (mélange A). Pour le tgSontraint nos résultats sont consistants avec les
résultats de Wang (mélange E) mais pas avec ceuAndes (meélange D). A titre
d’illustration, nous reportons les résultats danfdure 28 en annexe.

Amos trouve des niveaux de puissance globalemenilagies entre le testion-contraint
et le tesContrainten utilisant des seuils asymptotiques et empigq@am peut remarquer

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

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

Tout ceci suggére de prendre des précautions cauditerprétation des puissances

relatives des tests de liaison univariés et bigaigsés sur la méthode VC. Nous n’avons
pas évalué la puissance de ces tests et de fuhwestigations 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 gaasititatifs est d’utiliser I'information
apportée par le marqueur sur I'association. Commé&aovu, dans une étude de liaison,
on cherche a voir si les alléles de loci adjacesds transmettent de facon non
indépendante au cours des générations a l'intédesr familles. Plus deux loci sont
génétiquement liés, plus ils sont situés prochesde 'autre, ce qui diminue les chances
de recombinaisonf&0). La distance physique entre des loci prochegsiedtordre de
guelques mégabases (Mb).

Les études d’association reposent sur I'hypothéselg mutation a eu lieu depuis déja
plusieurs générations. Au cours des génératiornsesaives, la recombinaison va atténuer
le déséquilibre de liaison (DL) entre le varianusal 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 chaaioes échantillons a ses avantages et
ses inconvénients. Les études de sujets non apgsresont plus sensibles a la
stratification de population. L'association obseréntre les alleles ne résulte alors pas
forcément du déséquilibre de liaison mais de latifitation de population. Plusieurs
méthodes pour corriger ou contréler la stratifaatbnt été développées. Ces méthodes
sont détaillées au paragraphe 3.1. La plupart delages du génome pour I'association,
conduits ces derniéres années, ont utilisé demélbbas de sujets non apparentés. Avec
ce type d’échantillonnage, il est plus facile deruéer un large échantillon d’'individus
nécessaires pour détecter des variants causauxesoaffets sur la variation du trait sont
modestes, mais cela impliqgue de réaliser préaladém I'analyse d’association des
procédures de contrdle qualité des données.
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Les approches utilisant des données familialesg#se libérer du probléeme du mélange
de population. Les méthodes de type TDT pour desstquantitatifs (Fulker, Cherny et
al. 1999) sont robustes a la stratification carslemes génotypiques sont conditionnés sur
les génotypes parentaux. Le principe consiste andposer le score génotypique en deux
composantes orthogonales, une composante entréefaati une composante intra-
famille. La composante entre-famille prend en camlgt phénoméne de stratification
tandis que la composante intra-famille est sigatfi®, seulement s’il existe un
déséquilibre de liaison. Nous discutons plus emildétles méthodes d’association dans
des données familiales au chapitre 4.

D’une maniere générale, la puissance des analyassodiation dépend des effets du
QTL, de la taille de I'échantillon et du déséquidilie liaison entre le variant causal et le
marqueur. Nous représentons dans la figure 11liksaoce de détecter le variant causal,
en association directe avec le marqueur aux seoisinauxa=0.05 eta=10°. Nous
avons supposé un modele de régression linéaireldgusl la seule variable explicative
est le QTL. Ce QTL explique 1%, 5% et 10% de ldakilité phénotypique totale. Nous
faisons varier également la taille de I'échantilld@®0 vs 300). Plus la part de variance
expliquée par le QTL augmente, plus la puissangenaate.

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

Puissance de détecter 1'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=200
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Si l'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 paetipuces commercialisées, sont
devenues abordables, mais il est nécessaire deédaqcpréalablement a I'analyse
d’association, a différentes étapes de controléitgyzour diminuer I'impact des facteurs
de confusion. Ces procédures se font au niveatédatgpage et des ADN. Comme nous
'avons mentionné, I'existence d’'une associatiotresfe phénotype et le marqueur peut
non seulement étre due a I'existence d’'un déségude liaison entre le marqueur et le
variant génétique causal situé a proximité du meuwgumais aussi a des mécanismes de
stratification de population c'est-a-dire des mgéende populations ayant des fréquences
différentes des alléles. Il est donc aussi nécessai vérifier ’homogénéité génétique de
la population.

Les données sur les SNPs sont nettoyées en fordiioombre de données manquantes
et pour des variants dont la fréquence est trapgefalLes 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'ensemble a@lennées d'un individu est
supprimé si le taux de données manquantes esinpgrtant. 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 vétifreépendance des sujets. Les
procédures de contrble qualité vont donc dépenelsecdteres d’inclusion choisis.

Le dernier point important est de vérifier si ladividus sont génétiquement homogenes,
c'est-a-dire qu’il n'existe pas des groupes detswggant des différences systématiques
dans les fréquences alléliques.

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

1999), la méthode de Patterson (Patterson, Prical. 2006) basée sur l'analyse en
composantes principales de la matrice des genotypecore la méthode implémentée
dans le logiciel STRUCTURE (Pritchard, Stephensle2000) utilisant des approches
bayésiennes pour estimer les proportions du géndmehaque individu, provenant de
populations d’origines différentes. Cette méthoéeessite beaucoup de temps de calcul.

La méthode de correction GC est relativement simeméthode repose sur I’hypothése
gue seulement une proportion trés faible de SNRsd®s « vrais » QTLs par rapport au
nombre total de SNPs testés par criblage. La bligidn de la statistique obtenue dans les
données suite a un criblage est donc proche de ag#ndue sous I'hypothése nulle de
non association. Le principe consiste a compardrsigibution observée a la distribution
theéorique. Devlin (Devlin and Roeder 1999) proposa® corriger uniformément les
valeurs des statistiques par un facteunu est le rapport de la médiane de la statistique
observée sur celle attendue sous I'hypothése (édjale & 0.456 pour wf & 1 degré de
liberté). Plus\ est supérieur a 1, plus la probabilité de détectert une association entre
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le trait et le SNP augmente. La procédure graphicpmsiste a tracer le graphe des
guantiles attendus contre les quantiles observé&3Q<«plot »). Une illustration en est
donnée dans la figure 12 pour un facteaf.14. Les points noirs sont les valeurs des
statistiques du criblage du génome et les poimsdtont les statistiques apres correction
par le facteuh.

Figure 12: QQ plot des statistiques de test avant et agg@sction pai (GC)
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La méthode basée sur une analyse en composantasipples proposée dans
EIGENSTRAT (Patterson, Price et al. 2006) permetcdetréler pour la présence de
stratification de population. Le principe consiatdécomposer la matrice génotypique en
axes de variations orthogonaux telles que la veeiathu 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. Leviohad ayant des valeurs génotypiques
aberrantes (« outliers ») ne sont pas pris en candppartir des axes de variation, il est
possible de rechercher les « causes » par exempiegardant les corrélations entre les
covariables et les axes principaux de variatiomn A contréler la stratification, les axes
de variation peuvent étre pris en compte dans lééhead’association comme covariables.

La détection de stratification de population pet évaluée au niveau inter-continent par
exemple en couplant les données avec I'ensemblgamdations de la base Hap Map
(http://hapmap.ncbi.nlm.nih.gov/). Il est ainsi pie de regrouper les individus selon le
continent d'origine. Nous montrons dans la FiglBeuth exemple dans notre échantillon
de caucasiens (données OSTEO issues de la base NEM®@etrouve notre échantillon
dans le groupe des individus de la base Hap Mapgitie européenne (CEU). On
distingue clairement deux autres groupes, celurigitte africaine et celui d’origine
asiatigue ou chinoise (JPT et CHB).
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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 problémes spécifiques aux analyses a gréaciuele est le probléme 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 detilise correction de Bonferroni. Le
principe consiste a diviser le seaitle chacun des tests par le nombre total de ®stde

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

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

Comme nous I'avons montré dans la figure 11 poutraib quantitatif, nous donnons une
illustration dans le cas d'une maladie dans laréBga4. Nous montrons les tailles
d’échantillons nécessaires pour détecter I'assoaiantre la maladie et le variant causal
avec une puissance de 80% au sesll0’ en fonction de la taille de I'effet (OR=1.2 & 2)
et de la fréequence de l'allele (tiré de (Wang, Btret al. 2005)). Plus la taille de l'effet
(OR) diminue, plus le nombre d’individus nécessapeur obtenir une puissance de 80%
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augmente. De méme, plus un des alleles devient @us le nombre d’individus
nécessaires pour conserver une puissance de 80fhentey Par exemple, pour une
fréquence de 0.3 et un OR de 1.3, environ 2 00®idwb sont nécessaires alors qu'’il en
faut plus de 4 000 pour une fréquence de 0.1.

Figure 14: Taille d’échantillon nécessaire pour détectassociation entre la maladie et
le variant causal avec une puissance de 80% alosdllli’ en fonction de la taille de
I'effet (OR= 1.2, 1.3, 1.5 et 2) et de la frequedcevariant causal (tiré de (Wang, Barratt

et al. 2005))
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Une variété d’approches existe pour augmenter laspoce statistique de détecter des
variants causaux pour des traits quantitatifs cengsd.

Plusieurs études ont montré qu’analyser des édloastid’individus sélectionnés pour
des valeurs extrémes pouvait étre plus puissaminglyser des échantillons sélectionnés
aléatoirement dans la population (Allison 1997;isdh, Thiel et al. 1998; Abecasis,
Cookson et al. 2001). Une approche complémentateg pugmenter la puissance est
d’analyser des traits corrélés par des méthodesvamiées. En effet, I'analyse jointe peut
théoriquement augmenter la puissance de détecgo@TlL (Allison, Thiel et al. 1998;
Amos, de Andrade et al. 2001). Un autre avantageqe’d n’est pas nécessaire de
corriger pour le nombre de test résultant des amaleffectuées sur chacun des traits
séparément. L'analyse jointe peut donc amélioraralgacité de détection de QTL dont
les effets sont trop faibles pour étre détectésdparanalyses univariées (Jiang and Zeng
1995). Plusieurs approches pour I'analyse multieade traits corrélés ont été appliquées
a des études de liaison (Tableau 4) mais trés paesaétudes d’association. Diverses
méthodes d’analyses d’association ont récemmenprégosées pour I'analyse de traits
corrélés. Ces methodes sont le plus souvent baséesdes équations linéaires
généralisées (GEE : Generalized Estimating Equatighiang and Zeger 1986)) dans le
cadre de données de population (individus non @&opa@s) ou dans le cadre de données
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familiales (Lange, Silverman et al. 2003; Langea) ®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, TangleR@09) ont étudié les performances
des tests d’association dans des données de pgopulaun 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 puissaataive de détecter I'association avec
le locus causal vis-a-vis des analyses univariées.deuxieme étude combine des
équations linéaires généralisées par le modeéle &#emingly Unrelated Regression,

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

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

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

3.2.1. Matériel et méthodes

3.2.1.1. Les données

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

Caractéristiques de I'échantillon

Les caractéristigues de I'échantillon sont décrdess le tableau 18. Les corrélations
entre les phénotypes et les covariables sont memwléns le tableau 19. Au total, 330
individus agés entre 19 et 70 ans étaient dispesibdbnt 175 et 155 étaient sélectionnés
pour des valeurs basses et hautes respectivemants Dechantillon des individus
sélectionnés pour des valeurs basses a LS, larnvdder-LS est bien plus faible que celle
de FN (-2.81 vs -1.20). Au contraire, dans I'éciilamt 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 ZH0580+2.26) que pour FN

(- 0.04+1.42). 1l en résulte que la corrélation thasts dans I'échantillon total (0.87) est
nettement plus forte que celle des deux sous geoupe méme les individus étant
seulement sélectionnés sur LS dans le groupe desdus sélectionnés pour des valeurs
basses, la corrélation est plus forte dans ce @rqQB7) relativement au groupe des
individus sélectionnés pour des valeurs hautes8J0Qes tendances résultent de notre
schéma de sélection des individus.

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

Les corrélations des traits avec la covariable IstDt 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 Z2FRNMC (0.29 contre 0.12). Les
histogrammes de la distribution de I'IMC et Z-LS & 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 variatiose Z-LS dans le groupe des individus
sélectionnés a droite (Z-score > 0.5 ; pdlQ. effet de I'IlMC est significatif pour la
variation de Z-FN dans les groupe des individugaié&nnés a gauche (Z-score-2 ;
p<103).
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[gtibution

Tableau 18: Distribution (Moyennez écart-type [min;max]) duscore et des

covariables dans les différents groupes d’individus

Total Z-score <-2 | Z-score > 0.5
N 330 175 155
Age (année) 43.5+129 46.9+11.8 39.7+13.1
min; max| [19;70] [19;70] [20;67]
IMC (kg/cn) 25.4+3.4 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+1.42 -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 @asngdifférents 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 darggdupe des individus

sélectionnés pour des valeurs basses ou hautas®t'é@hantillon total.
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Analyse de contrble qualité des données génotypicgie

Le criblage du génome pour I'association a été oitralir la plateforme Illlumina 370K.
Nous avons utilisé le logiciel PLINK (Purcell, Neakt al. 2007) pour nettoyer les

données de génotypage. Les procédures de quatitdlsodes 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 > 2-3% §29)

— la signification de la statistique du test de Havdginberg est inférieur a p<f0
(n=413)

— la fréquence de I'alléle 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'alleles identiques par deslznce (IBD) entre paire
d’individus dépasse 0.14, alors un des individudadpaire est enlevé (n=5). Un
seuil de 0.125 correspond a une relation d’appérdat troisieme degré. Les 5
individus enlevés avaient une proportion au dedsu3.43.

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

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

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

tableau 20. L'échantillon d’analyse conprenait 3t8ividus, dont 167 et 146 étaient
sélectionnés pour des valeurs basses ou hautescir&
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Tableau 20: Caractéristiques (Moyenrécart-type [min; max]) du Z-score apreés le
contrdle qualité dans les différents groupes diittlis

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 projastides individus sur les deux
premiers axes de variation selon le pays d’origied’'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 (Belgique ou France)

PC2

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

+ DROITE = GAUCHE

o2
=

pPC2

PC1

3.2.1.2. Méthode d’association bivariée : le modele SUR

Ce modeéle a été proposé par Zellner (Zellner 198@ur simplifier, nous nous placons
dans le cas de deux traits quantitatifs corréléety12 expliqués par les variable§ et

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

{yl :ﬁ10+ Xlxﬁ1+ e_l.
Yo =Bt XX B, &,
Il peut étre réécrit sous la forme suivante :

;jxﬁ+e

2

xl
V=B Xxpre= B+

ot y=(y, yz)' est le vecteur de dimensiomNX 1 des observationsX est une matrice
diagonale par blocs de dimensiolN 2 codant les variables explicative8.= (,81,,82)'

est le vecteur de dimension 2x1 des paramétreégtession ee= (g, g)' est le vecteur
de dimension Rl x 1 des erreurs résiduelles.

Les erreurs résiduelles suivent une distributionmade bivariée de moyenne 0 et de
matrice de variance/covariance de la forme suivante
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2
Q:ZDIdN:( % 'OalfzjmdN
poO.0, O,

ol g’ et g7 sont respectivement les variances résiduellesYduret Y2, et p la
corrélation résiduelle entre traits.

La qualité de I'ajustement du systéme est mesusdelepR de McElroy's. B est la
proportion de variance expliquée par la variable qui tient compte de la matrice de
covariance réesiduell® (McElroy 1977) :

gQ'e

RE=1- y'(i’lD IdN) y

Sous I'hypothese nulle, il n’y a pas d’associatintre les traits et la covariabke (i.e.,
B1= B2=0) tandis que sous I'hypothése alternati¥ea un effet sur au moins un des traits
Y1ou Y2 (B %0 et/ou S, Z0). Les restrictions sur le parametfe sous H sont écrites
sous la formeRB =0 ou chaque restriction linéairement indépendartteepsésentée par
une ligne deR. Dans notre cas, la matri¢e prend la forme suivante :

Bro
0100 0100
R= tel queRG =0 o 0 A = 0
0001 00018, (O
B,

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

(R (o) ()

Sous I'hypothese nulle, la statistique suit asytiga@ment une loi de Fisher a 2 et
2x(N-2) degrés de liberté.

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

(MCO). Elle est de la form& =Z 0 Id,, . L'estimateur deS est alors calculé par la
formule des MCG :

f=(x(z*0d,) x)" x(201d,) y
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Le test univarié est basé sur une simple régredsiéaire (paragraphe 1.3). Le modéle
d’association entre le trait;¥et le marqueur esy, = 5+ X; x5 +€ ou S, est le

coefficient de régression de I'effet du marqueur.

Sous I'hypothese nulle de non association entteaieet le marqueurf, =0), le test suit
une statistique de Student a N-2 degrés de liberté.

Remarque :

Bien que le modéele SUR permette d’introduire detabtes explicatives différentes entre
équations, nous nous placons dans le cas trésesonptes variables sont identiques pour

les deux équations de régress(dl(n1 = XZ). Il s’agit du génotype au marqueur pour un

méme individu. Dans cette situation, les paramediesnodéle estimés par la méthode
des MCG donnent les mémes estimations que la mé&ttdles MCO. Dans les modeéles
univariés ou bivariés, les estimations des paranéte régression sont donc identiques.
Le gain apporté par la prise en compte de la neatte covariance résiduelle intervient
seulement dans le test d’association.

Le criblage du génome pour l'association a été daé#c R sous un simple modeéle de
régression linéaire dans le cas des analyses @egatle 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 sl modele SUR pour le criblage du
génome est de 1.018 (écart-type=1.022, médiane=Q.&9 moyennes des statistiques de
Student univariées de Z-LS et Z-FN sont respecteram0.0167 (écart-type=1.011,
médiane=-0.0165) et -0.0129 (écart-type=1.006, am&d#0.0104). Ces résultats
indiquent qu’il n’y a pas d'inflation significativdes statistiques bivariées et univariées.
Les graphes quantiles contre quantiles des anabigagées et univariées sont montrés
dans la Figure 17. Les résultats d’association’'sasemble du génome sont montrés
dans la Figure 18.
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Figure 17 : Graphes quantiles contre quantiles des tesssakaation bivariés basé sur le
modele SUR (A) et univariées de Z-LS et FN (B).
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Figure 18: Graphes Manhattan des résultats d’associatiolesisemble du génome
pour les 298 783 SNPs des analyses bivariées (yietriees (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 modele SUR. Deeneaintéressante, plusieurs de ces
SNPs n’atteignent pas le seuil nominal de 5% paomr du I'autre des tests univariés de
Z-LS ou Z-FN.

Pour comparer les résultats d’association entre aggzoches bivariées (SUR) et
univariées, nous évaluons leur niveaux de concaelaour un ensemble de SNPs parmi
les plus significatifs dans les deux approchesufeid9).

Pour les analyses univariées, nous prenons leaueisultat 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 maniére similaire, dans B et D, nouspewons les résultats en termes de
niveaux de signification. Les figures 19 A et Brnégentent les résultats des 100 SNPs les
plus associés (significatifs) pour U* contre sosuféat en analyse bivariée tandis que les
figures C et D correspondent au 100 meilleurs tasuldentifiés par la méthode bivariée
(SUR).

Figure 19: Rangs et niveaux de signification des analys@suées (U*) et bivariées
(SUR) pour les 100 SNPs les plus associés.
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Les 100 meilleurs résultats de U* (Figure 19 A &t &8 retrouvent parmi les 268
meilleurs résultats d’association identifiés parni@thode SUR. Les rangs des deux
approches sont bien corrélés entre e®0.9). De facon similaire, les niveaux de
signification de SUR sont trés proches de ceux etUmontrent des bons niveaux de
concordance. Les résultats bivariés sont |égéremmains significatifs que ceux des
résultats univariés (Figure 19 B) mais sont biemétés.

Au contraire, dans I'ensemble des meilleurs SNPSUWR (Figure 19 C et D), on observe
une grande disparité dans les résultats obtenukepdes analyses univariées. Parmi les
100 meilleurs SNPs identifiés par le modéele SURs@r® egalement detectées

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

Les mémes tendances sont observées si I'on s'‘ss#&raux 300 meilleurs résultats
identifiés par les deux approches. En effet, shljwend les 300 meilleurs signaux
d’association identifiés par analyses univariée9,(lds rangs des analyses bivariées sont
inférieur & 766 (moyenne des rangs=313). Inversenersque que I'on prend les 300
meilleurs résultats identifiés par 'approche SUH%, rangs des analyses univariées sont
inférieur a 80 682 (moyenne des rangs=7 062).

Ces résultats montrent que certains signaux d’agsmt détectés par I'approche SUR ne
sont pas identifiés par les analyses univariées.sliggérent donc que les analyses
bivariées peuvent avoir un intérét pour I'étudesdtiation de traits corrélés.

Le résumé des analyses SUR est montré dans lataBleou I'on montre les meilleurs
résultats (p-value 10°) obtenus par analyse jointe LS et FN. Ces 17 Stiédsifient 13
régions génomiques distinctes associées avec lidiaatre des traits LS ou FN. Les trois
SNPs les plus associés sont localisés dans lesngdq22 (p=8.42x19), 15ql4
(p=6.97x1F) et 2211 (p=5.44x1%). 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 noeatide 0.05, nous montrons également
les rangs associés. Quatre SNPs situés dans égisns chromosomiques sont bien
classés (Rang <100) dans les analyses univariékeS @& de FN. Ces SNPs sont situés
dans les régions 6025, 15q14 et 22q13. Les rangségaux a 2 (LS, p =1.30xIpet 1
(FN, p =1.22x10) sur le 6025 ; sur 15q14, les plus petit rangs sbservés pour FN :
rang 3 (p=1.65x18) 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 toss
meilleurs résultats (p<1Vsur les régions 6p22 et 22q11) détectés par lelad@UR et
montrait un bien meilleur signal d’association pgproche bivariée relativement aux
approches univariées.

Les contributions génétiques, c’est-a-dire lesspaxpliquées par la régressiorf Rles
SNPs les plus associés sont relativement faibéegucn’est pas trés surprenant pour des

109



Chapitre 3 : Recherche de QTLs par analyse d'agsotbivariée

traits complexes. Pour le résultat le plus sigaiffc situé dans la région 22qll
(p=5.44x10), les effets du QTL sur les traits sont en di@tpposé. L'allele mineur A
est associé a une diminution et une augmentatiofrsltore a LS et FN respectivement.
La contribution du QTL dans cette région est re@tient forte (3.85%). Il faut noter que
cette valeur surestime la contribution génétigue 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

oo o O

Information marqueur Analyses bivariées (SUR) Analges univariées
2 2

Chr Locus Géne SNP /,'212 MAF*| p-val® R”  Bis  PBen vaSaI Rang I_RS pF\'/\laI Rang FRN

1 1p13 rs11578748/A 0.48 | 3.30x10 3.26% O 0.17| 0.989 - 0.00% 2.67x10° 7930 1.579
2 2937 SP100  rs1678160 G/A0.33 | 1.45x13 3.52% -0.05 0.15| 0.574 - 0.10% 0.072 - 1.049
2 rs1649866 A/G 0.33 | 2.03x180 3.41% -0.05 0.14| 0.539 - 0.12% 0.086 - 0.959
2 rs1649883 A/G 0.34 | 4.12x10 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 | 1.81x10 3.45% O 0.18| 0.970 - 0.00% 2.41x10° 7166 1.639%
4 4932 rs1523558 T/C0.33 | 4.18x1§ 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 | 2.24x18 3.38% -0.11 -0.28| 0.223 - 0.48% 1.13x10° 348 3.369
15 15014 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 16023 rs6564175 C/T0.42 | 4.67x18 3.16% -0.14 0.06| 0.108 - 0.83% 0.521 - 0.13¢9
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 22q11 SLC2A11 rs2275979 A/GD.18 | 5.44x10° 3.85% -0.07 0.19| 0.523 - 0.13% 0.067 - 1.08¢9
22 22q13 "22NC0% 153035378 TIC 0.49 | 164x10 3.48% 0.35 0.32| 354x1F° 1 6.69% 295x0° 8 5.47%

#: Position en cM (Build 36.3).
+: Fréquence de l'allele mineur. Al est I'allélenemir.
##: 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 matric®deariance résiduelle.

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

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

3.3.1.1. Modeéles de simulations

Nous nous intéressons a l'analyse de deux traittdatifs 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 modéles génétigues de traitgplexes selon des données
générées, mimant au mieux nos données réellesrcamtd’'étude de la DMO. Le locus

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

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

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

fréquence de l'alléle mineur et majeur respectiveimious supposons que la valeur du
trait Y; diminue avec le nombre d'alléles rares.

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

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

échantillons a partir d’'une distribution normalgdriée, c’est-a-dire
Y ~N (( E(ag). H a 9)) ,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¥& phénotype eTZ:(aif)
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est la matrice (2x2) de variance phénotypique.rhegennes génotypiques sur le trajt Y
sont données par :

-2pa, sig=0
E(ag)=:(a-Pa sig=1
293 sig=2

La force de l'effet additif relativement a la var@ phénotypique est exprimée par
I'héritabilité du QTL hf et elle est définie par la proportion de variapb&notypique
expliquée par la variation du QTL sur le trajt tﬁtﬁes;t-a-direhj2 = var(a]. g)/ var(\l(). On

peut en déduire 'expression analytiquetdede la formeh? = 2¢(1- q)x &

Différentes combinaisons des fréquences de I'aléiieeur (q=0.1 vs 0.4) et des effets
additifs sont choisies pour obtenir des tailledfdis (h*) de 0%, 0.5%, 1% et 3%. Nous
faisons varier le signe d&, (positif ou négatif). Les effets induits par le IQ3ur Y1 et

Y2 sont soit de méme signe, soit de signe opposiiisant 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 modéles génétiques étudiés fonction de la contribution
du QTL sur les traits jY:

— Le SNP n’a pas d'effet sur Y1 et \(Ilf =h = O).
— Le QTL exerce des effets sur Y1 seulem@ﬁb 0, = O) et doncp, =0.

— Le QTL exerce des effets pléiotropiques sur lexdmits (I‘ﬁ2 >0; > 0). Pour
ce scénario, deux cas sont considérés :

(1) Le QTL affecte similairement Y1 et Y(th =h etp, :1) (2) le QTL affecte
différemment Y1 et Yz(hf zh etp,=tloulf= B ep, = —1).

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

générons des échantillons de sujets non apparegtéstionnés en fonction de leurs
valeurs aux traits. Nous utilisons un seuil négatimme 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 inférieuféaou supérieur a TD. Deux ensembles
de valeurs sont considérés pour TG et TD :
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— TG=TD=0 i.e. les individus sont sélectionnés ali#atoent 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 faiblementcsi@nnés pour des valeurs
élevées de Z-score au trait Y1, noté S1.

Afin de se rapprocher au mieux de notre schémaélbetton dans nos données réelles
NEMO, nous avons étendu I'étude pour une situadiams laquelle la valeur au trait Y2
est également sélectionnée pour des valeurs éle@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 appgeant 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 & droite est é¢/@, dZespectivement.

Chaque réplicat simulé est soumis a une analyssal#ation bivariée (noté SUR) et &
deux analyses d’association univariées notées U@t1)(Y2). Les moyennes et les

écarts-types de chaque statistique d’associatiesi duien que les moyennes et écarts-
types des paramétres d’association (coefficientsrétgession) sont calculés sur K

réplicats.

La puissance et I'erreur de type 1 sont calculéesnee les proportions de réplicats pour
lesquels la statistique de test dépasse une vateninale (T). Cette valeur est dérivée
d’'une statistique de Fisher a 2 et 2x(N-2) degrédiluerté pour I'analyse bivariée et
d’'une statistique de Student & N-2 degrés de ébgour I'analyse univariée. Les valeurs
sont évaluées pour des seuils nominaux de 5%, 18% @t 1F. L'erreur de type 1 est

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

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

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

Pour comparer les résultats des analyses bivaetemivariées, les puissances et les
erreurs empiriques de type 1 des analyses unigaigecté 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 Y2sdéda valeur seuil corrigég/Z.
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Figure 20: Schémas de sélection des individus pour dds trdi et Y2 chacun issu
d’une loi normale.

so -

S1 ¢ -

SO0 : Les individus sont sélectionnés aléatoirerdans la population générale.

S1: Les individus sont sélectionnés pour Y1 dartplleue 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 dartpuleue de la distribution & 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'hypothése nulle. Le
tableau 22 montre les statistiques pour N=1 00l@ ¢hbleau 23 donnent les erreurs de
type 1 pour des seuils nominaux de 5% et 1% dés bégariés et univariés en fonction
de la frequence de l'allele (g=0.1 vs 0.4), dedad@ation 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 s valeurs moyennes et écarts-types
des statistiques des tests d’association bivatiésnivariés sont proches des valeurs
théoriques quelque soit la force de la corrélaté&siduelle p, la fréquence de l'allele g

ou le schéma de sélection des individus (S0, S$23u De 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 ¥1Y&@ par une analyse univariée est
approximativement deux fois plus grande que celseo/ée pour le test bivarié.
Appliquer une correction de Bonferroni donne deseaux de significations Iégérement
conservatifs, particulierement lorsque la forcdadeorrélation résiduelle augmente. Dans
la suite, les performances relatives des testsdehtites a partir des valeurs nominales.
Afin de comparer les niveaux de puissance poursaesls 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 bivariémeiariés sous
I'hypothése nulle pour N=1 000 individus et selersthéma de sélection SO, S1 ou S2

p q SO S1 S2
Analyse bivariée :p-F (sd)
0.2 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 0.1 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 :p-T (sd)
p-Y1l p-Y2 p-Yl p-Y2 p-Y1 p-Y2
0.2 0.1 0.01(1.00) -0.01(1.0pp.00 (1.00)| 0.00 (2.00) | 0.00 (1.00 0.00 (1.00
0.4 | 0.00(0.99)| 0.00(1.00) 0.00(1.90)0.01(1.01)| 0.00(1.02 0.00 (1.00
0.6 0.1| 0.00(.00) 0.00(1.00) 0.00 (1.00p.00 (2.00)| 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 aléatoireméit : Les individus sont sélectionnés pour lealewr
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 seuiinal 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% 50| 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 4.81] 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(Y1) 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(Y1louY2) 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 aléatoiremét : Les individus sont sélectionnés pour lealeur
au trait Y1 ; S2 : Les individus sont sélectionpésr leurs valeurs aux traits Y1 et Y2.

U(Y)) : Probabilité de détecter I'association aveaad Yv;.
U(Y1 ou Y2) : Probabilité de détecter I'associataorec au moins un des traits Y1 ou Y2 non ajustée

U(Y1 ou Y2)_b : Probabilité de détecter 'assodatavec 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) montesitmioyennes (écarts-types) des
statistiques d’association bivariées et univariéspectivement, en fonction des effets du
QTL (h*=0, 0.5%, 1% ou 3%), avec ou sans effets pléiafuogs (05 =0 ou p; =+1),

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

échantillon de 1000 individus. La figure 21 montes principales tendances des
statistiques des tests bivariées et univariées pbfiérents échantillonnages des
individus.

Statistiques d’association bivariées (Tableau 24)

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

lorsque l'effet du QTL £/ h?) augmente indépendamment dg et dep.

De plus, lorsque les individus sont sélectionné&atairement dans la population, la
moyenne de la statistique est plus grande en prés#non QTL & effets pléiotropiques
(ps =%1) qu'en absence d'effets pléiotropiquep,(=0) et ceux d'autant plus si
P =—1. Néanmoins, poy =0.6, la statistique bivariée augmente relativemréent
situation oup, =0 seulement si le QTL induit des effets pléiotrogiswle sens opposés
(ps =—1). Les mémes tendances sont observées pour le aadesglection S1.

Quelque soit le schéma de sélection des indivi80s $1 ou S2), ces résultats confirment
que la puissance dépend de la force de la cooBlatisiduelle. 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 aveardé@lation residuellep. La
tendance s'inverse dans la situation ou les effetst de méme sensof{ =+1), la

moyenneu-F diminue si la corrélation résiduelle augmeritenlrésulte que si la force de
la corrélation résiduelle est élevég £0.6), les moyennes des statistiques bivarieEs

sont plus élevée dans le scénggo=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 modéteétigue simulé et de la force de la
corrélation résiduelle. Dans les modéles=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 statistiques sont maximales pour le
modele p, =-1 dans les scénarios SO et S1. Ceci reste vrairsentesi p est forte
(,0=0.6) dans la situation S2. @i est faible, les plus grandes statistiques sorgrobss
sous le modelg, = +1 pour la sélection S2. Ces tendances sont illustlées la figure
21.a.

Statistiques d’'association univariées (Tableau 25)

En général, les moyennes augmentent si I'effet @u @y / h2) augmente et varient peu
en fonction de la force de la corrélation résicugil.

Pour le trait Y1 et des niveaux fixés d€, les valeurs moyennes des statistiques
univariées sont tres similaires, quelque spit, dans des échantillons sélectionnés
aléatoirement. Les niveaux de puissances des &salysivariées de Y1 seront donc
comparables, quelque soit la présence ou non tsefiiotropiques. Appliquer des
sélections extrémes augmente les valeurs destisiagis (Figure 21.b). Pour la sélection
S1, les valeurs des statistiques T de Studentaggrentées selon un facteur constant
(=1.9) quelque soit le modéle. De méme, les niveanpuissances restent similaires
quelque soit la force de la corrélation résidudlje) et le signe de la corrélation
génétique. Au contraire, sous une sélection S2stiistiques de Y1 ne varient pas de
maniere uniforme selon le modéle génétique. Leswalmoyennes des statistiques sont
parmi les plus €élevées et les plus faibles poumledeles a effets pléiotropiqueg = +1

et p; =-1 respectivement. Comme noté dans le cas bivaricleéma 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 s@hectionnés sur les deux

traits.

Pour le trait Y2, la statistique dépend clairemdnt modéle génétique simulé et de
I'échantillonnage (Figure 21.c). Si les individuens sélectionnés aléatoirement, les
valeurs moyennes des statistiques univariées detY¥2 sont trés similaires sous les
modeles a effets pléiotropiquep=+1), quelque soit la force de la corrélatign.

Appliquer une sélection sur les individus augmdatetatistique de Y2 pour le modele
ps =+1. Cependant, la tendance inverse est observeelelamsdele o, =-1. Dans ce
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scénario fp, =-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 su2,Y

les moyennes des statistiques sous S1 et S2 suséds 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 sarou deux traits (S1 ou S2) est
optimal pour les analyses univariées quand le Q¥duit des effets pléiotropiques de
méme sens sur les traitg{ = +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 1cord, la statistique de Y2 diminue
relativement & SO quelque soit le nombre de tediksctionnés (S1 ou S2). Ces tendances
s’amplifient dans la situation S1 si la corrélatré@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 oueseaht Y1 est associé au QTp{=0),

les plus grandes statistiques sont observées psugachantillons sélectionnés. Cependant,
la moyenne de la statistique d’association du ¥aitaugmente aussi artificiellement, en
particulier si les individus sont sélectionnéslssrdeux traits (S2).
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Tableau 24: Moyenne et écart-typeF) des statistiques bivariées estimés sur 1 000
individus lorsque le variant génétique est assagiétraits (> >0%) en fonction de
l'effet du QTL sur les traitst{ / ), du signe de la corrélation génétiqug et de la
corrélation résiduelleo .

P ps HIK u-F (sd)
SO S1 S2
0.2 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
0.01/0.0% 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 0.005/0.005 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 0.005/0.005 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 0.005/0.005 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 aléatoiremétt : Les individus sont sélectionnés pour leur
valeur au trait Y1 ; S2 : Les individus sont séteatés pour leurs valeurs aux traits Y1 et Y2.
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Tableau 25: Moyenne et ecart-typ@-T) des statistiques univariées estimés sur 1 000
individus pour une MAF de 0.1 lorsque le variaméfigue est associé aux traits

(h2>0%).

P ps hIK

SO

S1

S2

p-Y1

p-Y2

p-Y1

p-Y2

p-Y1

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
472 (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 statistique®sisstivariées basé sur le
modele SUR(-F) et univariéesy-T) de Y1 et Y2 par schéma de sélection : aléatoire
(S0), sélection sur Y1 (S1) ou sur Y1 et Y2 (S23dpe N=1 000 individus, des

héritabilitésh? = h? =1% en fonction dep, etdep.
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Puissances relatives des tests bivariés et univaié

Les estimations de la puissance des tests de eétedsociation avec au moins un des
traits Y1 ou Y2 en utilisant I'approche bivariée Blsont 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 H& (Tableau 26). La figure 22.a

montre les histogrammes des puissances dans led’'oas sélection aléatoire des
individus au seuil nominal de 2@n fonction des variances expliquées par le QTllesu

traits Y1 et Y2(hf, Iﬁ) pour N=1 000 individus et une corrélation résitkietodérée ou
forte (0=0.2 ou p=0.6). Les histogrammes des puissances en fondéda force de la
corrélation résiduelle ou en fonction du schémadéection (S0, S1, S2) sont montrés
dans les figures 22.b et ¢ lorsghfe=0.5%, p, =0 et h’> =h’ =0.5% p, =+1, N=1 000
individus et =0.2 ou 0.6.

Figure 22 : Estimations des niveaux de puissances (au 3@t)ldes analyses
bivariées (SUR) et univariées ajustés par une ctiorede Bonferroni (U_b) pour
différent jeux de valeurs des parametres et 1 0@Qidus.

a) Estimations des puissances en fonction de téigitité au QTL pour des traits
modérément corrélésao=0.2) ou fortement corrélésg=0.6) dans des échantillons
sélectionnés aléatoirement (S0).

p=0.2 p=0.6

Puissance (107°)
0000000000
0000000000~
O WA TION\0O

pG=0 pG=+1 p6=-1 pG=0 pG=+1 p6=-1

BSURBU_b BSURBU_b
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c) Estimations des puissances pour les sélectibreg S2 selon la force de la
corrélation résiduelle p=0.2 ou p=0.6) et une héritabilitéh? = hZ = 0.5%.

S s2

Puissance (10°%)
0000000000
ONWAOICNOWOO

BsSRBUb BSURBU_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@ |

et de la corrélation génétiqu@{). D'une maniére générale, quelque soit la forcéade

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 négativeof = -1) et

ce gain est d’autant plus important que la cori@tatésiduelle est forted=0.6).

Si les individus sont sélectionnés aléatoiremenguieé 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 sio, = +1 si la corrélation résiduelle est modérge=0.2) et pour la situation

P =0 si les traits sont fortement corrélés<£0.6) (Figure 22.a).

Sous la sélection S1 (Figure 22.c), I'analyse lderest plus puissante que l'analyse
univariée dans la plupart des cas. Sa puissancé&gdstement plus faible que celle
trouvée en analyse univarieée dans les situationgoa 0 et p=0.2 et dans la situation
ou p,=+1 et p=0.6. Pour des traits modérément corrélgs=(Q.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 ldemest plus puissante que l'analyse
univariée quando; =-1 et quandp, =0 et p = 0.6. Pour tous les scénarios restant,

I'analyse bivariée basée sur le modéle SUR morgeeniveaux de puissance identiques
ou légérement inférieurs a ceux des analyses u@asarContrairement a ce que I'on a pu
observer jusqu’a présent, si les traits sont madéng 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 univariées dépendent du
nombre de traits sélectionnés. £F0.2, les puissances maximales des analyses l&sarié

et univariées sont trouvées dans la méme situatest-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 Il'analyse bivagse¢ trouvée dans la

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

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

A travers ces résultats, on a pu voir que le ptusrfiveau 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 modele géoétpour lequel le signe des corrélations
induites par le QTL et par la résiduelle est oppes&e d’autant plus que la corrélation
augmente. Ceci reste vrai quelque soit le schémaétiection 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 daits. tr
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Tableau 26: Taux de puissances (p=)0les analyses bivariées et univariées sous
différents jeux de paramétres.

2 112 ) s1 S2
NP A h/h SUR Ub SUR Ub SUR Ub
1000 0.2 O 0.005/0 | 0.008 0.008 0.329 0.349 0.273 0.27
0.01/0 0.072 0.068 0.901 0.913 0.872 0.88

0.03/0 0.785 0.789 1.000 1.000 1.000 1.00

1 0.005/0.008 0.032 0.013 0.437 0.326 0.725 0.72

0.005/0.01| 0.127 0.072 0.675 0.510 0.889 0.89

0.01/0.01 | 0.277 0.153 0.966 0.932 0.999 0.99

0.03/0.03| 0.995 0.949 1.000 1.000 1.000 1.00

-1 0.005/0.003 0.132 0.023 0.646 0.317 0.280 0.06

0.005/0.01| 0.393 0.077 0.844 0.316 0.406 0.03

0.01/0.01| 0.610 0.150 0.994 0.918 0.893 0.46

0.03/0.03 | 1.000 0.976 1.000 1.000 1.000 1.00

LS o v A v o A v v pa i v vy i N® S i S © © |

0.6 0 0.005/0 0.034 0.012 0.440 0.323 0.325 0.21
0.01/0 0.234 0.060 0.967 0.925 0.926 0.84

0.03/0 0.977 0.816 1.000 1.000 1.000 1.00

1 0.005/0.008 0.016 0.015 0.368 0.399 0.514 0.56
0.005/0.01| 0.094 0.096 0.564 0.602 0.760 0.79
0.01/0.01| 0.140 0.130 0.926 0.930 0.982 0.98
0.03/0.03 | 0.930 0.904 1.000 1.000 1.000 1.00

-1 0.005/0.003 0.613 0.022 0.945 0.293 0.763 0.07
0.005/0.01| 0.899 0.079 0.990 0.310 0.934 0.04
0.01/0.01 | 0.989 0.148 1.000 0.909 1.000 0.55
0.03/0.03 | 1.000 0.997 1.000 1.000 1.000 1.00

OO T o OO OO0 OO0

300 0.2 0 0.005/0 0.001 0.001 0.074 0.074 0.008 0.00
0.01/0 0.002 0.003 0.013 0.013 0.075 0.08

0.03/0 0.051 0.048 0.880 0.895 0.850 0.86

1 0.005/0.003 0.001 0.000 0.011 0.007 0.046 0.05
0.005/0.01| 0.005 0.002 0.024 0.014 0.079 0.08
0.01/0.01 | 0.010 0.006 0.124 0.089 0.286 0.30
0.03/0.03| 0.211 0.117 0.963 0.920 0.995 0.99

-1  0.005/0.003 0.003 0.002 0.027 0.009 0.006 0.00
0.005/0.01| 0.015 0.001 0.062 0.006 0.017 0.00
0.01/0.01| 0.024 0.001 0.222 0.086 0.088 0.01
0.03/0.03 | 0.551 0.106 0.991 0.908 0.932 0.53

OO 0O +F=C O

0.6 0 0.005/0 0.000 0.001 0.120 0.086 0.006 0.00
0.01/0 0.009 0.004 0.014 0.008 0.085 0.05
0.03/0 0.204 0.069 0.955 0.900 0.913 0.83
1 0.005/0.003 0.001 0.001 0.015 0.016 0.021 0.02
0.005/0.01| 0.002 0.002 0.017 0.027 0.051 0.06
0.01/0.01 | 0.005 0.002 0.102 0.124 0.150 0.18
0.03/0.03 | 0.112 0.104 0.925 0.943 0.968 0.97
-1  0.005/0.00§ 0.026 0.000 0.107 0.010 0.042 0.00
0.005/0.01| 0.103 0.004 0.229 0.012 0.119 0.00
0.01/0.01 | 0.185 0.005 0.583 0.077 0.395 0.01
0.03/0.03 | 0.960 0.120 1.000 0.880 1.000 0.57
*S0 : Les individus sont sélectionnés aléatoireméit : Les individus sont sélectionnés pour lealeur
au trait Y1 ; S2 : Les individus sont sélectionpésr leurs valeurs aux traits Y1 et Y2.

OO O o< T="O 1T O
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3.4. Conclusions de I'étude d’association pour des
individus non apparentés

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

Cette approche de sélection des individus a soug@ntutilisée pour des études de
liaisons (Devoto, Spotila et al. 2005; Kaufman,edsig 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, @neépt al. 2008; Kung, Xiao et al.
2010) malgré le gain de puissance apporté parpe 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
l'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@; 15914; 22q11) avec un seuil de
significativité inférieur a 18 par analyse jointe de Z-LS et FN. A notre connaisea
aucune de ces régions n'a été rapportée associgevariation de la DMO dans la
littérature. Il est intéressant de noter que deaigeb régions, sur le 15q14-15 et le 22q11,
contiennent des génes potentiellement intéressguitsont exprimés dans le muscle
squelettique.

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

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

(Seemingly Unrelated Regression, (Zellner 1962oshparé les niveaux de puissances
relativement aux tests univariés basés sur les im@ddassiques de régression linéaire.
L'intérét du modele SUR est de permettre des effétetiques différents sur chacun des
traits. Nous avons conduits des simulations extessipour le cas de deux traits

guantitatifs corrélés. L'effet du QTL avait, ou pdes contributions égales en termes de
la force des effets et de leurs directions surtdaiés. 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 madélgposaient des effets génétiques
identiques sur les traits (Yang, Tang et al. 2@fng, Pei et al. 2009).

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

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

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

résiduelle est en sens opposé.

Pour tous les modéles génétiques évalués, la pemssdes analyses bivariées et
univariées est meilleure dans des échantillondiVidus sélectionnés pour des valeurs
extrémes de la distribution que sélectionnés al&mb@nt dans la population, mais aucun
schéma de sélection évalué n’est optimal sur l'ede des modeles. Appliquer une
sélection extréme sur un seul des traits (S1) dodeemeilleures performances
relativement & une sélection sur les deux trai2} §ble QTL affecte un seul des traits ou
si le QTL exerce des effets pléiotropiques de sgpoOseés. Inversement, appliquer une
sélection sur les deux traits (S2) montre des nixede puissance supérieure vis-a-vis
d’'une sélection sur un seul des traits (S1) siTe @ffecte les deux traits, avec des effets
de méme sens.

D’une maniére générale, dans des échantillonsta#eés, 'approche bivariée basée sur
le modele SUR montre de bien meilleure performanee I'approche univariée lorsque
les effets induits par le QTL sont en sens opposésement, pour les autres situations,
les puissances sont relativement similaires. Deiénaintéressante et contrairement a ce
gue l'on peut observer dans des échantillons atéatda puissance du test bivarié de
détecter I'association dans des échantillons sétewts peut étre la plus grande lorsque
les effets induits par le QTL sur les traits somthaEme sens plutbt qu’en sens opposé.

Deux études ont évalué la puissance des testsodiatien bivarié par simulations dans
une population de sujets non apparentés pour latiear 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'anali@gsociation bivariée combinant deux
modéeles linéaires généralisés pour un trait quél#a quantitatif. Ces deux modéles ont
des termes d’erreurs corrélés et sont combinés uarsysteme d’équation unique grace
au modele SUR. Ce modéle assume des effets géetiifferents sur chacun des traits.
La seconde étude (Yang, Tang et al. 2009) étudmiissance du test d’association basé
sur le modele classique des GEE. Ce modéle imposeéime effet génétique sur les
traits. Le test est donc basé sur un seul deglibetéé comme le test univarié.
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Ainsi, lorsque le QTL affecte avec la méme conttitbu chacun des traits, la puissance
du test bivarié basé sur des GEE sera meilleureegle évaluée dans notre étude, basée
sur le modele SUR. Inversement, si le QTL n'affquds les traits de facon similaire, la
puissance sous le modéle GEE sera moins bonneetjaetualuée sous le modele SUR.
Suposer les mémes effets génétiques réduit lagndesdu test bivarié par rapport au test
univariée lorsque le QTL affecte un seul des trdits modéle GEE est donc plus
approprié lorsque le QTL exerce des effets plémtpaes similaires sur chacun des traits.
Cependant, les effets génétiques induits par le &dit rarement connus a priori. Le
modeéle SUR, quant a lui, permet de considérer flets génétiques différents sur chacun
des traits tout en tenant compte de la structudeélation entre les traits.

Ainsi, comme montré dans cette étude, que ce suoit dles échantillons sélectionnés
aléatoirement ou non, le modele SUR est trouvé @insraussi puissant et dans certaines
situations bien meilleur que les approches uniearidasées sur des modéles de
régression linéaire, méme quand le QTL n’exercedpeftets pléiotropiques sur les traits.
Au vue de nos résultats de simulations, le modefrig basé sur le modele SUR semble
performant pour détecter I'association de traitsédés et montre au moins une puissance
équivalente sans augmenter l'erreur de type ltivetaent 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 ddwmrédlons de familles dont les
valeurs quantitatives simulées mimaient au miews g#énotypes de maladies
cardiaques.

Grace a ce large échantillon de données familiadleas avons évalué trois méthodes
d’association pour des traits quantitatifs. Pous delividus apparentés, une approche
intéressante est celle proposée par Fulker (FulBberny et al. 1999), permettant de
tester I'association dans la méthode d’analyseaieoh 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 métlzodté généralisée par la suite par
Abecasis (Abecasis, Cardon et al. 2000) pour degajégies de taille plus complexe

avec le test du QTDT (Quantitative Trait Disequililcn 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 deumosanies orthogonales, une
composante entre-famille qui prend en compte lenpin&ne de stratification et une

composante intra-famille qui n’est significativeejuprésence d’association.

Pour augmenter la taille effective des individuss pgn compte dans I'estimation du
parametre d’association, Havill (Havill, Dyer et 2D05) proposent d'utiliser également
I'information apportée par les fondateurs. Cettaarde est le test QTLD (Quantitative
Trait Linkage Disequilibrium). Contrairement autt€sTDT, le test QTLD est sensible a
la stratification de population.

Une autre approche est de supposer que les contessiater et intra-familles sont
identiqgues comme le modéle du Measured Genotype) (l@posé par Hopper (Hopper
and Mathews 1982; Boerwinkle, Chakraborty et aB6)9 Ce modeéle exploite a la fois
les variations entre les familles et intra-famégl Le modéle d’association MG, basé sur
un modéle linéaire mixte, a été proposé comme liemative puissante pour la détection
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de QTL (Hauvill, Dyer et al. 2005; Aulchenko, de Kiog 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 g&néfim de sélectionner seulement
un sous ensemble de marqueurs pour tester I'atisocavec le test MG, les phénotypes
sont d’abord ajustés pour la composante polygénijaemodele d’association repose
alors sur une régression linéaire classique posrdimnées de sujets non apparentés.
Seulement les SNPs les plus significatifs songégegbour 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 letiogés familiales. Ces trois tests
d’association QTDT, QTLD et MG sont applicables slales données familiales, mais
difféerent dans la quantité d’information utiliséeup tester I'association. MG tient compte
de tous les individus génotypés et phénotypés ajloesles méthodes de décomposition
orthogonale (QTLD et QTDT) n'utilisent qu'un souffeetif de cet échantillon. Pour
QTDT, I'échantillon est encore plus réduit, catest n’utilise pas I'information apportée
par les fondateurs. En conséquence, QTDT pourmitguer de puissance relativement a
QTLD ou MG. Cependant, a la fois QTLD et MG peuvétite affectés par une
association alléligue due a une stratification dpypation.

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

l'erreur de type 1 et de comparer la puissanceivelale ces trois méthodes (QTDT,
QTLD et MG) pour l'analyse 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 1948jectif 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 cardiaquétude s’est orientée sur les facteurs
génétiques associés a I'élaboration d’'une maladrdi@-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 Humangdiemg 500K) ainsi que de SNPs
additionnels de genes candidats (50K Human GeneseédcPanel).

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

Les traits quantitatifs simulés sont :

— le taux de TriglycéridesTG)

— le taux de « bon » cholestérdl@L : High Density Lipoprotein)

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

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

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

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

HDL = ﬂHDLlégestratifié, sexex0A-+ hal x am + h712 X a72 + b/3 % @3 + D4>< §'4+ Ig'lx §i+[ apOHyK am)ly
+h.xa,

LDL = I[ILDLIégestratiﬁé Sexexa--l_ hﬁl X bﬂl + I}iz X Q"z + }}3 X 93 + an 94+ 95)( (a4 Xﬁs) + L:|2X 92
+[bp0|y] X I%poly-'- DX b

TG = I[ITG|égestratifié sexeXaA-+ hyl x g,lﬁ + h74 x g14 + I}1 X gl + Iaiet % giet +[ ngI},X &!oly-l- JT( Eg

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

- (a1, ap, 03, 04, 81) €t [apoly] pour HDL

- (B1, B2, B3, Ba, Ps, 82) et [bpoly] pour LDL

- (y1, 04, 81) et [gpoly] pour TG

- I(0sx Bs) est I'effet d’interactions entre, et fis.
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Le modéle de simulationest montré dans la figure 23.

Figure 23: Modéle de simulation

Les corrélations phénotypiques entre les traiteehéritabilités (en % sur la diagonale)
de chacun des traits sont indiquées dans le tabléaant :

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 toutioag 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 génigtyp g« au marqueur d’'un individu k
dans une famille i par :

1 SsiAlAL
0, =70 SiALA2
-1 SiA2A2

Le vecteur yest le vecteur des phénotypes de la familley; + N(/Ji,Qi). B est le

coefficient de l'effet du marqueur ; et @ sont les effets aléatoires polygéniques et
résiduelles de la famille i, de moyennes nulledeetariances respectiveg et o>,

L’effet aléatoire ctient compte des liens d’apparentés entre leiihak.

Les coefficients de la matrice de variance/covaeaphénotypique entre des individus k
gi+o sik=1l

et | de la famille i sont données pa®;, = )
20, %% sik# |

ou @, est la matrice des coefficients d’apparentemetreetes 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 l'individu k de la famille i est donnée par :

Hy = U+ B*d,

2 2 Pl —
o;+og sik=1

et la variance du modéle eSt, = )
20, x0% sik# |

Le test d’associationMG entre le locus marqueur et le trait porte suparametre de
régressior (3=0 vs p#0). Sous I'hypothése nullegHB=0), il N’y a pas d’association
entre le locus marqueur et le phénotypg/e€ 4. Pour faire ce type de test, on utilise le
test du rapport des vraisemblances. Sop#atstatistique du rapport des vraisemblances
suit un x* a 1 degré de libertéf).

On remarque que dans le calcul du score génotypiguéeous 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 génotypigen deux composantes orthogonales (Fulker,
Cherny et al. 1999) sous la forme;; = E(g,)+( g - H q))
ou

— E(g,) représente la moyenne du score génotypique dbvidu k de la famille i

sachant sa place dans la fratrie (variation ergddmilles).
— 0, — E(g,)représente la déviation du score génotypique obsepar rapport a

I'attendu pour l'individu k (variation a I'intérieudes familles).

Posons :

{hk = E(g,) (1.8)

W = g — E(g)
L’association avec le marqueur est modélisée par :
My = 1+ B, X by + B, % W

ou b, et w, sont les composantes génotypiques inter et iatales ; 5, etS, sont

respectivement l'effet génotypique moyen au locogeeles familles et l'effet de la
déviation génotypique par rapport la moyenne (gdnque) attendue pour l'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'hypothése nullg, =0, on ne peut mettre en évidence

une association entre le marqueur et la variatiorirdit a l'intérieur des familles. Le
parametref3, est estimé. Sous I'hypothése alternatiy® £ 0), il existe une association
entre la variation du trait & I'intérieur des falesl et la variation des génotypes au
marqueur. La statistique du rapport des vraisensBlaisuit sous I'hypothése nulle yi

a 1 degré de liberté.

- Quantitative Trait Disequilibrium Tes{QTDT)

— Si lindividu k est un fondateur, le score génotyme b, est égale ag, et
Wy =G —h =0.

— Si l'individu k est un apparenté, notongd® M le pere et la mére de I'individu k
de la famille i.
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Pour une famille nucléaire ou k est I'individu de la fratrie I, aveg 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
b|k :b = n g
Z—'k si au moins un des parents n est past
kN
Wi = Gy — B

ou g,, g, etg, sontles scores génotypiques du pére, de la méte Eindividu k

dans la famillei et n est le nombre de germains dans la fratiesn avecn le
nombre d’individus dans la famille i.

Pour une famille plus complexe et seulement sip®nts sont typédy, s’écrit plus

généralement sous la forme :

+
hpk—zh“"k si aucun des parents'n est fondat
b, = +
9, th . N
— si seulement le pére est un fondat:

On remarque que lds, sont tous identiques a l'intérieur d'une mémei&ale taillen, .

- Test duQuantitative Trait Linkage Disequilibrium(QTLD)

— Silindividu k est un fondateurh, est égale a0 et;, =g, .

— Si lindividu k est un apparenté, les scores gémigtyes sont identiques a ceux

définis pour le test QTDT.

Pour ne pas porter a confusion nous notmsw, ) les scores génotypiques inter

et intra-familles calculés pour le test QTLD. Ledate d’association est :

H; = [+ B %0 + B, x W,

Sous I'hypothése nulleZ£, =0 et £ est estimé), on ne peut mettre en évidence une
association entre la variation du trait a l'intériedes familles et la variation des
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génotypes au marqueur. La statistique du rappsrigasemblances suit yxf a 1 degré
de liberté.

Exemple :

Nous donnons ci-dessous un exemple du calcul depasantes orthogonales des scores
génotypiquesb, et w, dans une famille avec 2 fratries (I=2) pour latpebus les
individus sont génotypés. Les scores génotypiqoes kes trois tests d’association MG,
QTDT et QTLD sont données dans le tableau. PourTés scores génotypiques des
composantes inter et intra-familles pour des imtligiapparentés sont identiques pour le
test QTDT et QTLD, nous ne les montrons pas datebla.

AsALfALAD MG | QTDT QTLD
Oi b, Wi b Wi
evenipepent Fondateur ALAL 1 ! 0 0 !
Lazat][ataL[aaz fr—azas AlIA2 | 0 0 0 0 0
L " . AIAL | 1 | 12 | 12
Fr:t__”; VIraar 1 [z | i
! AlA2 | 0 | 12 | 12
fratrie 2 Fondateur| A2A2| -1 -1 0 0 -1
na=2 Fratrie 2 | A2A2 -1 -1/4 | -3/4
n=2 AlA2 | 0 | -1/4 | 1/4

Les deux tests d’association (QTDT et QTLD), basésune décomposition orthogonale
des scores génotypiques, n'utilisent pas le mémebn® d’individus pour le calcul des

composantes inter et intra-familles. Pour le teEDD (Abecasis, Cardon et al. 2000), le
génotype des fondateurs est inclus dans la commogaer-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 échaitions 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 anatwn 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
guelque soit le germain k dans la fratrie, tous désotypes des enfants sont
identiques, on ne peut mettre en évidence de i@riatl'intérieur de la fratrie et

Ox = E(gy)-

En effet, si les parents sont homozygotes AlAd, £ g, =1) ou A2A2
(95 = 9,,=-1), alors tous les enfants sont soit A1Ag, €1 et =1) soit A2A2
(9, =-1 eth =-1). Si les parents sont pour 'un A1Al (par exéang, =1) et pour
l'autre A2A2 (g,, =-1) alors tous les enfants sont forcément A1AR £0 et

h =0).

d H N
— Si au moins un des parents n’est pas t)@éz(zﬁ) et s'il n'y a qu'un seul
kN

individu k dans la fratrie | =1) ou, si tous les enfants de la frattiesont de

méme génotype homozygote ou hétérozygote aloregent mettre en évidence
de variation a l'intérieur de la fratrie g}, = E(qg, ).

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 maminsles parents doit étre
hétérozygote.

— Ou: si au moins un des parents n'est pas tyfeutiqu'il existe au moins deux
enfants dans la fratrie de génotypes différents.

Ces trois méthodes d’association QTDT, QTLD et M{Hérent dans la quantité
d’'information, utilisée au marqueur, pour testasociation. En effet, la méthode MG
utilise tous les individus génotypés alors que QTR TQTLD n’utilise gqu'une partie de
cet échantillon. De plus, QTDT utilise encore maifiaformation relativement a QTLD.
Pour QTDT, si l'individu k est un fondateur aldraé contribue pas dans 'estimation de
I'effet d’association intra-famillew, . Le nombre effectif d’individus est le nombre

d’individus apparentés tel que la composante ifanaille soit différente de 0w, # 0).

Tandis que pour QTLD, le nombre d'individus pris eampte est I'ensemble des
individus apparentés et fondateurs tel qyesoit 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 infatiotas sur les covariables mesurées a la
premiére visite pour les trois générations. Darexjak réplicat, les traits ont été ajustés
pour I'dge puis pour le sexe a I'aide d’'une sinyglgression 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, noasdhs transformé en utilisant la

méthode de Yalcin et al (2004) basé sur les rdmgtrait obtenu est nommé : TG_R.

Les analyses ont été conduites avec le logicigbstpue R.

Nettoyage des données génotypiques

Les données génotypiques non filtrées ont été ilbeaan partir de la puce Affymetrix
500K (Gene chip Human Mapping 500K). Elles ont fdtgées sur la base du score de
confidence BRLMM (Bayesian Robust Linear Model wiMahalanobis 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 mamgusuérieur a 5%, une
position sur la carte inconnue ou une fréquencd’alléle mineur (MAF :
Minor Allele Frequency) inférieure a 1%.

— Tous les génotypes d’'un individu sont mis a zéremi taux de données
manguantes est supérieur a 5%.

— Exclusion des SNPs significatifs a I'hypothése ewde I'équilibre d’Hardy-
Weinberg (p-valug10°®).

— Les génotypes sont mis a zéro pour tous les ingévite la famille si le SNP
montre une erreur de transmission mendélienne.

Choix des vrais genes majeurs

Trois génes majeurs ont été sélectionnés sur kesndsomes 8 et 19. Le geme situé

sur le chromosome 8 avait un effet pléiotropiqueTsa et HDL. Deux génes co-localisés
a, et o, 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 génes majeurs, nous avons identifigés 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 corrélatiom®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 delBatiéneur (MAF), le symbole pour les

génes majeurs, la part de variance attribuableffet'géne majeurd) pour HDL et TG

et le coefficient de corrélation®du déséquilibre de liaison entre les alléles duegén
majeur et chaque SNP non associ€g0.003) mais génétiqguement liés.

Tableau 27: Caractéristiques des SNPs testés (causaux efausiaux)

2

0 > 2 2 r
Chr| Pos (bp) SNP MAF (%) Géne | og(HDL) o5 (TG) (symbole)
7 24 734 008| rs2521760 12.7 aucuin
24 822 557| rs102156921.0 0.002 (aucun
19 794 163| rs170916%10.0 0.002dy)
8 (19868 351 rs3200218 21.7 |oa 0.3% (DOM) | 0.4% (ADD)
19 943 326| rs4244457 32.9 0.003) (
46 010 146/ rs110835618.2 0 (02)
' 0.001 6y)
46 089 501| rs8103444 24.4 |a» 0.2% (ADD) | - 0 61)
19 0.3% 0.3%
[
46 210 613| rs8192719 249 |4, (ADD +10%) | (ADD -15%) 0 (02)
46 335 684| rs163193]1 135 0 (o)
0 (1)

On observe que 2% des individus mesurés a la premigite prennent des traitements
pour diminuer le taux de « mauvais » cholestér@L(. En J,, les homozygotes pour

l'alléle majeur et les hétérozygotes répondent &raieement médicamenteux. Pour ces
individus, le taux de HDL augmente de 10% etilxtde 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 sélectionméls cantenaient aux moins 2 individus
non fondateurs avec des données génotypiques rotypé&ues. Sur un total de 12 407
individus, aprés reconstitution des familles cortgdeéa partir des données réelles de
Framingham, 6 009 avaient des données phénotypiques

Selon le SNP, entre 5826 et 5995 avaient uneurvglbénotypique et génotypique et
parmi eux, environ 10% étaient des fondateurs.ailee tmoyenne des familles variait de
4 a 639 individus avec en moyenne 8 individus parilie.

Analyses

Toutes les analyses d’association ainsi que ledesttratification ont été effectués en
utilisant la commandagtld de SOLAR 4.0.7 (Almasy and Blangero 1998).

Le test de stratification proposé par (Fulker, @geet al. 1999) et utilisé par SOLAR
4.0.7 repose sur les hypotheses suivantes:

Ho:ﬁb:ﬂw
Hl:ﬂbiﬂw

Sous H, la statistique du rapport des vraisemblancesusuyita 1 degré de liberté.

Nous avons évalué les trois méthodes d'associd@DT, 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@nnéthode du maximum de
vraisemblance. Ces méthodes sont sensibles arzafitg des traits.

Notation: TG_R.

- Avec/sans l'inclusion de la covarialset. En effet, cette covariable affecte le
niveau de triglycérides et est corrélée entre merdhme méme famille.

Notation: HDL_Diet, TG_Diet.

- Les tests d’association QTLD et MG étant sensildela stratification, nous

avons comparé les résultats obtenus selon quetiemme compte ou non des
SNPs significatifs au seuil nominal de 5% pourdsttde 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 signifigedur le test de stratification.

Notation: QTLD|S, MG|S.

Pour chacun des traits (HDL, HDL Diet, TG, TG_D&ttTG_R) et chacun des SNPs
sélectionnés dans la région, nous avons effecii&des tests d’association (et le test de
stratification) pour chaque réplicat. Nous calcsldes moyennes et écarts-types des
statistiques des tests d’association sur 200 ®#plitNous montrons aussi les moyennes et
écarts-types des parametres d’association (camfticide régression) en annexe. Le taux
d’erreur et la puissance sont définis comme la qmtign de réplicats dont la statistique

du x?dépasse la valeur nominale.

Nous avons évalué I'erreur de type 1 sous deuxthgses :

* Absence d'association et absence de liaison

Les résultats sont montrés aux SNPs rs2521760L8215692. Le premier a été
choisi aléatoirement sur le chromosome 7 et lerskeoété sélectionné dans une
région de 100kb autour du rs2521760 tel que lawale déséquilibre de liaison

r*soit minimum (Tableau 27).

» Absence d’association en présence de liaison

Deux SNPs sur le chromosome 8 (rs17091651 et rd&Z34et deux sur le
chromosome 19 (rs11083567 et rs1631931) ont ée€ta@dinés dans les régions
du chromosome 8 et 19 tel que le déséquilibre alsoin 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,, J, sur le chromosome 19. Ces deux SNPs sont #420Qkb) mais non associés
(r?=0).

Les trois tests d’association, ainsi que le tesstdatification, suivent une loi dg? a 1

degré de liberté sous I'hypothése nulle. On s’dtt@rune moyenne de 1 et une variance
de 2 (écart-type1.41) 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 : moydgranécart-type) des valeurs des traits,

du kurtosis, du skewness et I'estimation de lapasante 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 pourdié HDL que pour TG Q.53+ 0.0% vs
0.30+ 0.0%). Contrairement a TG, HDL ne s’écarte pas des cténatigues d’une
distribution d’une loi normale. Transformer le traiG (TG_R) augmente |égerement la
valeur de la composante polygénique.

Caractéristiques des distributions des tests

Hypotheéses nulles

Les tableaux 29 et 30 montrent les estimations eqguas des moyennes gcarts-types)
des statistiques dy; sous I'hypothése nulle. Pour les trois tests QTQTLD et MG,
nous montrons les estimations sous I'hypothésesdiate d’association et absence de
liaison (Tableau 29) et sous I'hypothése d’absetiassociation 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 delypeniveau nominal de 5%. Le taux
d’erreur pour le test de stratification est donaéglla derniére colonne.
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Tableau 29: Moyenne des estimations des statistiques desd&ssociation£ écart-type moyen) et des erreurs de type 1 (p-ném=5
sous I'hypothése d’absence d’association et abs#mtaison

p-nominal=5%
Trait Chr SNP TDT TLD TLD|S* MG MG|S*

Q Q QTLol | QTDT | QTLD | OTEPIS | Mg | MOIS | girape
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%
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%

TG 7
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 SNiBsificatifs pour le test de stratification.
**: Proportion de SNPs significatifs pour le telgt 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-néM=5

sous I'hypothése d’absence d’association en présgadiaison

p-nominal=5%

Trait |Chr SNP QTDT QTLD | QTLD|S’ MG MGI|S . . _
QTDT | QTLD |QTLD|S™ | MG | MG|S™ | Strat

g | rs17091651 103 (1.13)1.36(1.51)| 1.36(1.51)| 0.93 (1.01) 0.93(1.01) 2% 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(052)] 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%

WDL | g |.'S17091651] 1.03 (1.12)1.36(150)| 1.36(1.50)| 0.93 (1.01) 0.93(101) 2% 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 |, | 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%

g | 1517091651 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%
Lo | 1S11083567| 0.75(0.95)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% % 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 | ° [T1s4244457| 1.82(1.97)| 1.29(151)| 0.97 (1.34) 0.66(119)| 0.60(L18)] 14%| 7% 5%| 3%| 3%| 13%
Diet |, | rs11083567| 076 (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%

g | rs17091651 0.75(0.99)0.89 (1.22) 0.7 (1.16) 0.80 (0.89) 0.74(0.89) 2% 4% 3%| 1% | 1% 8%

16 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%
Lo | 1S11083567| 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%

*: Test d’association aprées avoir retiré les SNigsificatifs pour le test de stratification ; *®roportion de SNPs significatifs pour le test datdtcation avec p-

nominal=5% ;
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Les estimations empiriqgues des trois tests d’aatoni 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 diil seeminal 5% pour les trois tests
d’association excepté au SNP rs10215692 (chromosfnpour TG. De méme, sur le
chromosome 8, on observe un excés de résultatsicagifs pour le test d’association
QTDT au rs1631931 pour HDL (p-nom=12%) et rs4244@6udr TG (p-nom=14%). Les
taux d'erreur restent inchangés selon que I'onngenompte 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. Apreés correction pour la normalité (TG_R) krreurs de type 1 sont légerement
diminuées, en particulier pour QTDT et QTLD. De méam intéressante, on n’observe
pas d’inflation de I'erreur de type 1 pour le tnain normalisé TG.

Les mémes tendances sont observées pour les meygesstatistiques de test. Elles sont
relativement proches des valeurs attendues entesttebles selon que I'on ajuste ou non
les résidus pour la covariable Diet.

Pour chacun de ces tests, les erreurs de typetlpsmrhes des valeurs attendues. Les
tableaux 34 et 35 en annexe (pages 164 et 165)rembries estimations des effets

alléliques (coefficients de régressigh, 5, .5 et les effets moyens inter-famillg,, 3,

standardisés par la variance du trait) sous lex Hgpothéses nulles de non association.
Ces estimations restent similaires selon que llenne 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 destefllléliques du SNP considéré
sont toutes proches de 0.

Hypothese 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 Iele@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 gqliéé sous I'hypothese d’association.
Les résultats sont reportés avec et sans les Shticatifs 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-ném=5
sous I'hypothese d’association

p-nominal=5%

. TLD|S MG|S

Trait | Chr |SNP | QTDT QTLD QTLD] MG Gl o1oT | orLp | QTLDIS| g | MGIS | Stat
8 | a, |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%

DL | | @ | 138(135) 379(242) 356(259) 9.56(429) 8.62(505) 7%| 49% 46%| 92%| 83%| 11%
3 | 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%

HD[i)e'; o | % | 1.38(135) 379(241) 356(259) 9.57(428) 862(505) 7% 49% 46%| 92%| 83%| 11%
3 | 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%
5 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 | & | 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 | g | 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%
Rl 8| 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%
- 19 | & | 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 SNiBsificatifs pour le test de stratification.
** . Proportion de SNPs significatifs pour le telgt stratification avec p-nominal=5%
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Tableau 32: Puissances pour des seuils nominaux de 5%, D/ %i.

Trait Geéne p-nom =1% p-nom=0.1%
QTDT | QTLD|S* MG|S* |QTDT | QTLDI|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%
16 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 aprés avoir retiré les SKigaificatifs pour le test de stratification.
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Comme attendue, pour TG, la moyenne des estimatiogé est [égérement plus élevée

si le trait est ajusté pour la covariable Dietwtumne différence n’est observée pour HDL.
Pour QTDT et MG, les moyennes sont plus élevéesylar le trait est normal (T@s
TG_R). Ceci reste vrai si I'on prend en comptetfatgication. La tendance inverse est
observée pour QTLD.

D’une maniére générale, pour un trait et un SNmdphestimation de la moyenne de la
statistique est toujours plus grande pour MG|Sejotrs plus petite pour QTDT. Ces
moyennes sont entre 1.5 et 6.2 fois plus grandes PBG|S que pour QTDT. Pour
QTLDI|S, ce rapport est compris entre 1.0 et 2.4 (@sultats sont consistants avec la
quantité d’information utilisée. En effet, pourtest 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 urdé@composition orthogonale des
scores génotypiques (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 fradrienoins 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 appaéésnpour I'estimation de la
composante intra-famille alors que la méthode QTublise tous les individus
(apparentés et fondateurs). Nous donnons dandleata 33 les caractéristiques de la
répartition des individus aux SNPs fonctionneleetombre effectif d’individus utilisés
pour chacun de ces tests.

Tableau 33: Caractéristiques de la répartition des individus SNPs fonctionnels et
nombre d'individus informatif pour chacun des tebssociation.

Chr | Variant| #phéno| #géno ztpggr?g #fondateurs| QTDT | QTLD | MG~
1846 2436

8 a, 6009 6130 5854 590 (3.17) (2.40 5854
212 271¢

19 a, 6009 6275 5995 599 2.83 (2.20 5995
2 24( 2 83¢

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 tailléfeaives 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 &rfratio = 2.68 et 2.11 pour QTDT et
QTLD).

On observe cependant des grandes différences dsstsnhtion des moyennes des
statistiques qui ne peuvent étre expliquées que lpar différences des tailles

BN

d’échantillons. Pour HDL, relativement a MG|S, lespports des moyennes des
statistiques des tests d’association sont plugélew; eta, qu'enas. 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) od; (ratio=2.37=6.90/7.13) qu’en, (ratio=1.56). Il faut noter

que l'effet taille des deux SNPs, et & est le méme (Tableau 2@ (HDL) =0.3%)
avec une MAF similaire (21.7% et 24.9% powetd; respectivement).

Si on compare les moyennes des statistiques poumé&me test, alors on observe
également de trés grandes variations dans lesrpenfices des modeles. Lorsque I'on

teste I'association de HDL avec QTDT et QTLD|Snlayenne duy; est environ treize et
huit fois plus grande emr, qu'en a, ; la part de variance attribuable aux variants
fonctionnels varie dans le méme sensi(HDL):O.B% et JﬁZ(HDL):O.Z%), au
contraire, la taille effective des individus vaee sens opposé (1 846 vs 2 120cgvs

a,). Pour les deux variants fonctionnels liées mais associés du chromosome 19, (

d1), les tailles effectives sont similaires (ratidd4). et méme si les différences des
moyennes des statistiques sont moins marquéesndgennes restent toujours plus
élevées end quen a, (ratio=5.17, 2.74, 1.96 pour QTDT, QTLD|S et MG|S

respectivement).

Pour TG, les estimations des moyennes des statstignu, et s, varient dans le méme
sens que les tailles effectives d’échantillons (@ab 33) mais dans le sens inverse de
leffet taille du géne ¢ (TG)=0.4% et o (TG) =0.3%). Limpact du traitement
médicamenteux edy est relativement mineur, seulement 2% de la pdipulaépond au
traitement pour HDL et TG.

Le tableau 36 en annexe montre les moyennes dasatiehs des effets alléliques
obtenues pour les trois analyses d’associatiorffdt’allélique au variantr, pour HDL
est nettement supérieure aux effets observés aresatariants fonctionnels. Le sens des
estimations des effets alléliques (coefficientsrélgression) est consistent pour les trois
tests d’association et chaque méthode donne enrmeyes mémes estimations.

Lorsque le seuil nominal diminu, les niveaux despance restent bons uniquement avec
aq pour le trait HDL et MGI|S (Tableau 32). Pour QTERT QTLD|S, les niveaux de
puissance diminuent de maniere dramatique, il stpemple 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 pduseulement et avec TG normalisé (TG_R). Les
puissances sont illustrées dans la figure 24 powafiant causadr, avec HDL et TG_R
et pour les variants, et ¢, avec HDL.

Figure 24 : Puissance pour des seuils nominaux de 5%, 104 & pour HDL et TG_R
enay (en haut) et eny/6; pour HDL (en bas)
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@ p-nom=5% m p-nom=1% O p-nom=0.1%

1
0.9
0.8
0.7 +—
0.6
0.5 +— —
0.4 -

e 0.3 +— E— —
0.2 +— I —
0.1

o]
QTDT QTLD|S MG|S QTDT QTLD|S MG|S
HDL TG_ROB
Puissances des tests d'association en alpha2 (gauch e) et deltal (droite) pour HDL
O p-nom=5% B p-nom=1% O p-nom=0.1%
1
0.8 1

8

é 0.6

2 0.4

g
0.2

0
QTDT ‘ QTLD|S MG|S QTDT QTLD|S MG|S
alpha2 deltal

4.4. Conclusions de I'étude GAW16

En conclusion, les résultats montrent que le modél®leasured Genotype (MG) est plus
performant que les modéles d’association utiliaamé décomposition orthogonale des
scores génotypiques (QTDT et QTLD), méme en termmhpte des résultats de

stratification. QTDT, quant a lui est le moins penmant 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 modsat similaires dans I'estimation de
lerreur de type 1. Comme cela a été mentionnéHzaiill (Havill, Dyer et al. 2005),
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l'erreur de type 1 de QTDT et QTLD n’est pas augt@ensous I'hypothese nulle
d’absence d’association en présence de liaisorer@igmt, il faut noter que les tests sont
ici réalisés dans des échantillons de familleg&e drande taille. Bien que I'effet géne du
variant causal soit trés petit (entre 0.2% et 0,489 trois tests ont une assez bonne
puissance (>90% pour un seuil nominal de 0.1%) éeater I'association directe pour
HDL et deux des trois variants causampet J,.

Lorsque le seuil nominal diminue, la puissance t@s$s reste bonne uniquement pour
MG. Pour ces trois modéles d’association, la paissast la plus petite pour le variant
fonctionnel avec le plus petit effet tailler{) et pour le trait le moins héritable (TG ;

h?=30%). On remarque aussi que les performancessimedéles d’association différent

grandement pour les deux polymorphismes fonctiendiéls mais non associés du
chromosome 194, et J,). La puissance ed, est bien meilleure qu’'err, alors que les

parts de variance sont peu différentes (Saint ®@idfitezica et al. 2009).
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Comparer différentes méthodes d'analyse génétigoarr prechercher des loci
potentiellement impliqués dans la variation detdraiomplexes corrélés a été le fil
conducteur de ce travail. Dans le cadre de |'édedemaladies monogéniques, un certains
nombres de méthodes on été mises au point et dereegiés efficaces. Avec les
importants progres des puces a ADN, qui ont peduaisecueillir des quantités énormes
de données génotypiques, de nouvelles approches|gmaliser et identifier des loci
génétiques impligués dans des maladies multifadlesi ont été développées. La
composante génétique pour ces maladies est enafjémg@mtestable, mais la contribution
des loci sur la variation du trait est souvent ti@ble, ce qui nécessite d'utiliser des
méthodes puissantes pour avoir une bonne capaeitdétbction des loci génétiques
impliqués dans la variation phénotypique.

Les progres de la médecine générale ont permisidexncomprendre les maladies et

grace au développement de l'ingénierie médicale pu relier les pathologies a plusieurs
mesures phénotypiques. Cela a conduit a dévelagseméthodes 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, classiqueutidisées 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 'objifcest de caractériser la composante
génétique de la densité osseuse. L'originalité eteechantillon est que ces familles ont
été sélectionnées par des hommes ayant des vhksgss de la densité osseuse aux sites
squelettiqgues du rachis lombaire (LS) ou du cof@unur (FN). Dans le méme contexte,
un nouvel échantillon de sujets non apparenté® adtstitué regroupant des hommes
sélectionnés pour leurs valeurs phénotypiques.aifi@urs, dans le cadre du congres
GAW16 nous avons comparé plusieurs méthodes d'smalgns des données familiales,
pour des traits quantitatifs mimant au mieux dekadias cardiovasculaires.

La premiére étape de I'étude NEMO a été la recbedehQTL en utilisant I'information
apportée par le marqueur au niveau de la liaisorétgfue 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 jointetiddts corrélés. Une méthode classique
est de contraindre le paramétre de corrélation tggreé aux bornes de I'espace des
valeurs possibles. La deuxiéme approche reposéesucombinaisons lin€aires des traits
d’intéréts LS et FN, obtenus par des méthodes dect®n de la dimension telles que
'analyse en composantes principales (ACP). Ndbjeatif était d’évaluer le gain apporté
par ces deux approches relativement aux analyskaistens univariées, qui ignorent les
corrélations entre les traits. La plupart du temlps,localisation 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 Méus avons donc également comparés
les résultats avec ceux obtenus par les deux preeses de variation d’'une ACP.

Quelque soit I'approche utilisée, dans nos donriésgggions de liaison localisées sont
relativement similaires. Si en théorie les analydediaison bivariées peuvent améliorer
la détection de QTLs a effets pléiotropiques, atigue, 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 dtliiser des méthodes sophistiquées peut
parfois étre un plus, mais dans les scénarios étupour la recherche de loci par la
liaison, I'ensemble des méthodes évaluées donesemndultats a peu pres équivalents.

Ce travail a été étendu a lidentification de QThrgda recherche de l'association
génétique pour la variation de la DMO. Nous avoampgaré le modéle d’association
bivarié basé sur le modele SUR (Seemingly Unrel&egression). La particularité de ce
modele est de permettre des effets génétiquesatitesur chacun des traits.

Les résultats ont montré que pour certaines desnggdentifiées, la signification de
'association de I'analyse bivariée est bien maike que celle de I'analyse univariée.
L’analyse d’association jointe semble donc étre aymgroche intéressante pour les études
a grande échelle. Ceci nous a amené a dévelopmeeétude de simulation dans des
échantillons de sujets non apparentés et recerk#s des critéres variables vis-a-vis de
la valeur des phénotypes étudiés. Nous avons dailoé&les performances relatives des
tests d’association univariées et bivariés pouedshts modeles génétiques et différents
modes de sélection des sujets. Les résultats ontréhgue la méthode d’association
bivariée, basée sur le modéle SUR, étaient au nanigsi puissante et souvent meilleure,
gue I'analyse univariée, méme quand le QTL n’exepas d’effets pléiotropiques sur les
traits.

On peut noter qu'aucun variant localisé dans leggorés de liaison identifiées par le
criblage du génome n’a été retrouvé significativetressocié a la variation de la DMO
par le criblage du génome pour I'association. Blus raisons sont possibles. Bien que
deux stratégies complémentaires ont été réalisBesdaugmenter la puissance de
'étude, c'est-a-dire, sélection des individus axtrémes des valeurs de la distribution
dans la population générale et analyse jointe dats tcorrélés LS et FN, pour des
questions évidentes de co(t, I'étude d’associatioété conduite dans un échantillon
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relativement petit. On pourrait également envisaper dans ces régions de liaison, des
alleles distincts au méme loci (hétérogénéité iglié) ou sur différents loci
(hétérogénéité non allélique), donnent lieu indép@mment a une augmentation ou a une
diminution de la variation de la DMO. Contrairemeénta recherche de QTL utilisant
I'information apportée les marqueurs au niveau adidison, I'hétérogénéité allélique
peut diminuer les performances de détecter uneciagi®m génétique entre le locus du
variant causal et le locus marqueur. Les variaaissgux contenus dans les régions,
identifiées par la liaison, peuvent donc ne pas @dtectés par I'association.

En ce qui concerne la comparaison des diversesonigshutilisées dans le cadre du
congres GAW16, nous avons évalués trois méthodassigues d’association pour
'analyse de traits quantitatifs dans des donnéesilitles. Ces approches étaient le
modéle du Measured Genotype (MG), reposant sur ateha linéaire mixte dans lequel
les relations entre apparentés sont pris en codgte la matrice des effets polygéniques.
La deuxieme approche reposait sur une décompositichogonale des scores
génotypiques, le test du QTDQyantitative Trait Disequilibrium Teset son extension,
le QTLD (Quantitative Trait Linkage DisequilibriumNos résultats ont montré que le
modele MG est plus performant que les modeles oddesson utilisant une
décomposition orthogonale des scores génotypiqQ&®T et QTLD), méme en tenant
compte de la stratification de population. En eff@tces trois modéles sont similaires
dans leurs erreurs de type 1, nous avons montréagoeissance est bonne uniquement
pour le modele MG.

Nous avons pu remarquer tout au long de ce trgu&ill'analyse de traits multifactoriels

pose un probleme d'ordre méthodologique. Au regied effets modestes que l'on

cherche a détecter et du nombre de marqueurs,tédstés important que lI'analyse soit

menée avec précaution quant aux possibles biaispeuvent affecter la qualité des
résultats. Par exemple, les erreurs de génotypaigda stratification éventuelle de la

population sont autant de facteurs a prendre esidération afin de rendre compte de la
validité et de la fiabilité des résultats obtenus.

Au cours de ce travail nous avons souvent étédsngar le temps pour mener a bien
toutes les comparaisons possibles entre les dserééhodes. Nous n'avons pas évalué la
puissance des tests de liaison bivariés dans mo¥de NEMO, de futures investigations
seraient nécessaires pour comparer les performamepsiques relatives de ces tests de
liaison. De méme, a partir des données familial@dM&6, il serait intéressant de
comparer la puissance des analyses d’'associatiisant des échantillons de familles
relativement a des échantillons de sujets non eppss.

Si on veut progresser dans la connaissance demawiggénétiques 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 fonctiofdde chez la femme et chez
'homme
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Figure 27 : Zones de mesure de la DMO aux lombaires (gaudhEleehanche (droite)

Sites de mesure de la DMO a la hanche. n°1 :&échur ; 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 empeg|des tests de liaison
bivariées
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Pour le test Non contraint, Amos suppose le mélaDg@/4 x2 + 1/ 2x? + 1 4x%) ; Wang suppose le

mélange A (/4x?+12xZ+ Y 4x}). Pour le test Contraint, Amos suppose le mélarige

(Y4x2+1 2x7+ 1 4¢%) et Wang suppose le mélange(g/z)(f +1/ 2X22) . Valeurs telles que reportées

pour un échantillon de 100 familles a 4 enfant9(@@ividus). L’héritabilité polygénique est pos&&7%
pour chacun des traits. 1 000 réplicats sont gérgoés I'hypothése nulle pour Amos contre 10 004 po

Wang.
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Figure 29: Histogrammes des distributions des covarialbdesed IMC dans les
échantillons sélectionnés pour des valeurs ba¥&&sdu hautes (TD).
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Figure 30: Histogrammes des distributions de la covaridifdié et Z-LS (en haut) et
IMC et Z-FN (en bas) dans les échantillons sélaatis pour des valeurs basses ou hautes
(zone hachurée).
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Exemple du modéle VC pour une famille a deux enfast
Supposons la famille ci-dessous :

A1A2 AlAl

Si je n'ai aucune information a priori sur les ke des génotypes au marqueur, les
proportions d'alleles identiques par descendamtg)(au marqueur entre les individys

etl (j=1,..,4 et I=1,..,4) de la famille sont égalex @roportions attendues a priori. Ces
proportions dépendent seulement des liens d'apmaremt®, 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

20 =

Ou chaque ligne et chaque colonne de la matrice&septent un individu de la famille.
Les éléments de la diagonale sont les proportiansagées d’allele IBD d’un individu
avec lui-méme.

Nous supposons que la liaison entre le QTL et lmoeur est completed(=0). A partir
des génotypes observés au marqueur A (A1/A2), pousons calculer les proportions
du nombre d'alleles partagés par descendance lestgaires d'individus j et | zz; . Les

€poux sont supposeés étre non apparentés. Quelfue génotype observé au marqueur,
ils ne partagent aucun alléle identique par desterel (IBD=0). Un individu avec lui-
méme partage tous ses alleles IBD (IBD=2). Parreoiitexiste une ambiguité sur I'lBD
pour la paire de germains. Les enfants 1 (el, gproA1Al) et 2 (e2, génotype A1A2)
peuvent partager O ou 1 allele identique par detosre selon que l'alléle Al transmis
par la mére soit le méme pour les deux enfants. giims que la mere est transmise le
méme alléle Al alors la paire de germains el giagfage 1 alléle en commun (IBD=1)

et = I'Ielyezz%. Si au contraire, elle ne transmet pas le méngéealll, les deux fréres
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partagent O allele en commun (IBD=0) & =M,.,=0. Ces deux évenements sont

équiprobables (1/2) sans aucune autre informati@onc en moyenne la proportion

e . R 1 1 1
d'alleles identiques par descendance entre les filetes estl,, ., = > X 1T, +E X7, = 2

La matrice de variance phénotypique pour cettelfarsiécrit alors :

1 0 ¥ Y 1 0 ¥ ¥ L oo o

Q:aixo ! %}/2+a§x 0 1}/2)/2+02><01OO
B W A o0
o Yo Mt Yo Yo ot

Les effets polygéniques sont basés sur la ressap®énétique théorique tandis que les
effets du QTL reposent sur la ressemblance géreétmuw sein de chaque famille
échantillonnée.
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Tableau 34: Moyenne des estimations des effets alléliquesc@art-type moyen) sous I'hypothése d’absence diéstson et absence de liaison
Trait Chr SNP QTDT QTLD QTLD|S * MG MG|S *
I 4 U U U
ﬁb ﬁw ﬁb ﬁw ﬁb ﬁw ﬁ ﬁ
. 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
B 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
- 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)
. 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)
TG_R
- 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 aprées avoir retiré les SNigaificatifs pour le test de stratification.
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Tableau 35: Moyenne des estimations des effets alléliqueédart-type moyen) sous I'hypothése d'absence di#ation en présence de liaison

it e NP QTDT QTLD QTLDIS * MG MG|S *

By B. G B G 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)
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)
HDL 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 -0.01(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)
_ 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)
HDL_Diet 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 -0.05(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)
o 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)
Lo | 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) 001(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) -0.02(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)
TG _Diet Lo | 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)
TG 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 | 151108356 | 0.0€(0.02 | -0.01(0.03| -0.01(0.02] 0.0C(0.03| -0.01(0.02| 0.0C(0.03| 0.0((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 aprés avoir retiré les SNigaificatifs pour le test de stratification.
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Tableau 36: Moyenne des estimations des effets alléliqguedc@art-type moyen) sous I'hypothése d’association

Trait Chr Géne QTDT QTLD QTLD|S * MG MGIS *
I U 4 U U
ﬁb ﬁw ﬁb ﬁw ﬁb ﬁw ﬁ ﬁ
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)
4, | 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)
4, | 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)
e 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 4, | -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)
G 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 aprées avoir retiré les SNigsificatifs pour le test de stratification
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Abstract

'We used Genetic Analysis VWorkshop |6 Problem 3 Framingham Heart Study simulated data setto
compare methods for assodation analysis of quanttative traits in rebited individuls. More
specifically, we investigated gpe | error and relative power of three approaches: the measured
genotpe, the quantitative transmisson-disequilibrium test (QTDT), and the quantitative trait
linkage-disequilibrium (QTLD) tests We studied high-density lipoprotein and trighceride (TG)
lipid variables, a5 measured at Visc | Knowing the answers, we selected three crue major genes lor
high-density lipoprotein and/or TG. Empirical distributions of the three assodation modes were
derived from the first |00 replicates. In these data, all three modes were similar in error rates.
Across the three asocivion models, the power was the lowest for the functional SNP with
smallest sze effects (e, 0d), and for the less heritable traie (Le, TG Our resdes showed that
meatured genotype outpedormed the two arthoganal-based assadation models (QTLD. QTDT).
even after accounting for population stratfication. QTDT had the lowest power rates. This is
consistent with the amount of marker and trait data used by each assocation modd. While the
effective sample sizes varied licde across our tested variants, we observed some large power drops
and marked diferences in performances of the model. We found that the performances
contrasted the most for the tghdy linked, but not asociated, functional variants

Background equilibrium test, or QTDT) [1,2). The quantitative trait
Far pedigree-based assoclation analysis, several methods  linkage-disequilibrium test ((TLD) is a modification of
have been deweloped that utilize information about  the JTDT method that asigns the founder genotypes to
transmission of alleles, such as the orthogonal test for  the within-family component rather than to the
within-family vadation [quantitative transmission-dis-  between-family component [3]. The measured genotype
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[MGC) model is a simple fixed-effects regression for which
non-independence in the data is accounted for by
polygenic effects [4.5]. All three approaches OTDT,
OTLD, and MG, can be applied to the msodation
analysis of quantitative traits in extended pedigrees. They
differ in the amount and type of marker information
wed for testing association, The MG model uses all
individuals with available phenotype and genotype data.
‘The family-hased 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 andfor MG but, on the other
hand, both MG and QTLD tests may be affected by allelic
asociation due to poapulation stratification. The relative
merit of these approaches has been investigated ina few
instances [3,6]. Here, we extend these studies to explore
type 1 error and relative power of QTDT, QTLD, and MG
tests in a large pedigree-based sample, le, Genetic
Analysis Wordshop 16 Problem 3 Framingham Heart
Study (FHS) simulated data set. Our investigation was
performed with knowledge of the answers.

Methods

Choice of the quantitative traits studied for astociotion
analysis

We studied the two simulated quantitative traits, high-
density lipoprotein (HDL) and triglyceride (TG), mea-
sured at Visit 1 in FHS simulated data set. All our
anmalyses were conducted 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
aswociation testing. We then amessed the distibutions
of each trait using the 100 replicates. We found that
HDL, but not TG (kurtosis = 16.21, shewness = 2.49),
values were normally distributed, The fit to the normal
distribution was obtained using a mnk-based transfor-
mation of TG values (TC_Rob): kunosis and skewness
were equal to -0.02 and 0003, respectively.

SMNP dota preprocessing

Cenotype data were obtained from the Affymetriz
CeneChip Human Mapping 500 k Array. Individual
genotype data were filtered based on BRLMM [Bayesian
robwst linear model with Mahalanobis distance) con-
fidence scores: we used the standard cutoff of 0.5 for callf
no-call. Cuuality control analyses led to 1) exclusion of
SMPs with less than 95% call rates, with unknown map
position, or with low minar allele frequency («<1%); 2)
zeroing out all genotypes at any DMNA sample with <9 5%
call mte; 3) exclusion of S3NPs not fitting the Harndy-
Weinberg equilibdum (p-value < 107*) hypothesis;
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4) zeroing out genotypes of all individuals in a family
at amy SMI that showed mendelian ermoms.

Pedigrese somple data
From the total FHS sample of %0 pedigrees, we selected

704 pedigrees having at least two non-founders indivi-
duals with available phenotype and genotype data.

Chaoice of the SNPs tested for associotion

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 polygenic effects (56% for HDL and 38%
for TG). Here, we limited ocur study to three (LPL,
CYP2B7P1, and CYP2B6) of the HDL major genes. TG
variahility was also explained by two (LPL and CYP2BE)
of these genes. Table 1 113 the main characteristics of all
studied SNPs; within each gene the functional SNP is
denoted with its symbal name, k'g is the rate of the trait
variance explained by each functional SME, and I¥ isthe
standardized Lewontin’s disequilibrium coefficient
between the functional vadant and each SMNP being
tightly linked to it. The total number of subjects with
available phenotype and genotype data ranged from
58216 to 5,995, Mote that two funcional SMPs (@2 and
&1 are tightly (~120 kb} linked but not asociated (¥ =
0.003). For each gene, we used the functional SN and
two “non-asociated” SHPs, selected from the set of SNPs
tightly linked (<100 kb} and not associated (IF < 0.10)
to the funcional SMP. Finally, we also investigated
association tests using SMNPs not linked to any of the
functional vardants. The *false’ gene was rmndomly drawn
an chromosome 7 (position: 24,734,008 bp).

Pedigres-bosed asociotion tests

All association analyses were performed using the qild
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 model depends on bb
only (bw is set to 0). Significance of assoclation is
assessed by computing the likelihood mitio of the
restricted vs unrestricted model. The QTLD maodel [3]
includes the founder genotypes in the within-family
component rather than in the between-family compo-
nent [denoted as b and B'h). Restricted and unrestricted
likelihoods of both the QTDT and QTLD models were
maximized a a function of the polygenic component
(K], The MG model is a classical mixed model in which
the marker is included as a covariate, and the comela-
tions between relatives are accounted for by i [5]. The
regression coefficient of the marker () is the association
parameter. The restricted MG model depends on K anly
[ set to O). The SHP was coded as the number of rane
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Table I: Characteristics of the SNPs selected to test association to HOL and TG

g
Chr Gene  Pasition (bp)  SMP MAE (%)  Symbol D' (unctional varant®  HDL TG
7 Mome 24734008 ra¥521 760 127 .
8 19794163 ral 79 1451 1an QL o)
L
19848351 raXI0218 17 at am o4
19943326 rob 457 ny ) QM o) . ;
T £4010,144 ral 1083547 112 . QT fa2) - 0.00 E1) .
OFZETPI A40E9501 reI0T 444 4 o2 a3 gl 0
OFIAE 44210413 reB192719 9 8l Lo {a3) o
£4335,484 ral&31931 115 Qi fa2) - 0.00 E1) ;

Pairwise linkage disequilibriom coeficient (DDmax) between e fonchonal wariant (symbol) and the SPs in s viciniy (<200 k)

allele copies across all three methods The effective
sample sizes of these three asmodation tests differ. MG
miodel wses all subjects (founders, spowses, and relatives)
with known phenotype and genotype status. From this
sample; the two family-based asociation models discand
data on the relatives not fulfilling either one of the two
conditions: 1) their two parents are genotyped and at
least one of them is heterozygote or 1) they have at least
one sibling with a different genotype. The effective
sample size of QTDT is funther reduced becawse founders
and spouses are not we to 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
asociation tests, as well as the STRAT test, are assumed
o follow a chi-square distribution with one degree of
freedom.

We performed single-SHP association analyses. For each
trait and each SMF, 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 assoclaton pamameters [ on
coefficients). Power and ermor rates were defined as the
proportion of replicates with a chi-square value exceed-
ing a given nominal threshold value. MG and QTLD
analyses were also performed accounting for population
stratification (denoted as MG_S and QTLD_S tests): MG
and CJTLD chi-square values were baoth set to zero in the
replicates having a STRAT p-value = 5%. The three
asociation tests were evaluated under varying condi-
tions regarding i) inclusion or exclusion of the dietary
effect [covarate “diet” affects TG levels and is correlated
among family members) and in the association model,
1) trait distribution, e, untramsformed v, transformed
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trait values. Indeed, these msociation models assume
that trait values are normally distributed, and depamures
from normality can inflate their type 1 error or reduce
their power.

Results and discussion

Table 2 shows empirical estimates of the mean chi-
square statistics and type [ ermor rates, at a nominal
pvalue of 5% of QTDT, QTLD, and MG tests when the
studied SNP is not associated to the trait. The three
association tests were roughly similar in empirical
estimates, whether or not the studied SMP is linked to
a major gene. In general, error rates were lower or close
to the nominal values, except for QTDT with two SMPs.
As expected, accounting for population stratification
decreased the mean chi-square statistics of both QTLD
and MG models. Interestingly, in these data, depanure
from normality did not yield inflated emor mates, except
with QTDT for TG and m4244457, Error rates remained
unchanged when diet was incduded into the model
[results not shown].

Table 3 shows empirical estimates of the three asocia-
ton models when the studied SMP is the functional
polymorphism. For QTLD and MG maodels, we chose 1o
report the results abtained after accounting for popula-
tion stratification. Across the three association models,
the power was the lowest for the functional SMNP with
amallest size effects (e, o), and for the less heritable
trait (ie, TG). For TG, mean chi-square estimates wene
slightly increased when diet was incduded into the
model. For QTDT and MG_S models, estimates wene
ako increased when the trait was nomal (ie, using
TG_Rob), relative to when the trait was non-normal.
Reverse 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 SMF, the mean chi-square statistic
was always the highest with MG_5 and the lowest with
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Table B Mean g° statistics (pg’) and type | ervor rates (3t & nominal p) of QTOT, QTLD, and MG association tests

uaisD) P
Trait Gene NP QTDT QTLD QTLD &€ MG MG S QTDT QTLD & MG S
A Mo essocstion and no linkage
HDL nonE 252760 048 &) OE (100 OEX (10X 071 0B85 QT (088 -+ 0%
TG Q86 (100 100 (IL15) Q%7 (1LI5) O&4 070 S0 (0.4%) L - 1%
TG_kab 099 (138) 093 (134 076 (101 O4B(0&Y) 044 (062 ) 0%
B. Mo ssocktion and linksge
HDL [ el TOPIES] 103 (10 036 (150 036 (1LS1) 083 (LON 083 (100 TR %
rsd 140457 150 (179 100 (138) 080 (0% 083 0TH A5 (075 % 1% 1%
COFPZETPI  rlIGED5ET OR5 09T) 048 (04Y) 038 (053) O040051) 037 (05 » 0%
CYP2Bé  rel&3I930 1Bé (03)  OFI (0% 04l (08S) 108 (L34 0% (119 TR T
TG LA sl FORIGE ] OF0 DR 0% (130) QB8 (13X o089 (.00) O& (1Y) 1% 4% 5%
rATAMET 176 (1B4) 137 (148) 09 (131 045 (LI 0l (112 4% 5K %
C¥PRBS  rsl IGRDSST 075 @95) L0 (IXY) L0 (L1&) O35 @77 053 (077 1% ¥ 1%
sl 31930 O3 (135)  LI19{l41) 110133} O0&2@7% sl (079 % TR 1%
TG_Rab s i TORIES 1 OFS @99 O8N (11X Q77 (L1&) 080 @89 074 (08 P ) 17
rsd 140457 152 (174) OF5 (130 Qs (12 052 09E) 049 (0.99) Lo B - %
CYP2BS  rsl IOBDSST OFD (103) 066 (115) 066 (118 05 (0&9) 05 D&% I 0%
sl &390 0T (129 085 (104 O79 (0% O7509) 04 (093) P - 1%

CTDT, The mean chi-square of QTDT was 1.6 to 6.2
times lower than that of MG_S. For QTLD_S the ratios
ranged from 1.0 o 24, This is consistert with the
amount of marker and trait information used by each
amociation model. For MG, the effective sample sizes
[Me) ranged from 5854 [od) to 5995 [ and B1)
subjects. For QTLD and QTDT, Ne values ranged from
2436 (md) to 2639 (81), and from 1846 (md) to 2240
[81), respectively. It is worth noting that across the three
functional varants, the drops in Me values elative to
that of MG varied linle: they were the lowest with &
(211 va. 2,68 for OTLD va. OTDT), and the highest with
wd (240 va. 3.17 for OTLD va, QTDT). In contrast, and
for HDL, differences in the performances of the models
were maore marked with §1 than with w4, Indeed, mean
chi-square statistic of QTLD_S was 1.73 lower than that
of MG_% with 41, whereas both tests showed same

performances with w4, Similardy, drops of the mean
CTDT statistic, relative to MG_S, were much greater with
w2 (6.25) or &1 (2.37) than with w4 [ 1.56). It is warth
noting that @4 and &1 explained similar amount of HDL
variability. Thus, these results suggest that the relative
perfarmance of the association models can not be simply
related o differences in the effective sample sizes.

In conclusion, our resulis showed that MG outperformed
the two orthogonal-based association maodels (QTLD,
QTDT]), even after accounting for population stratifica-
ton. QTDT had the lowest power rates. Similar conclu-
sions were reached by two previows simulation studies
[3.6] It is warth noting that our inwestigation was
conducted in a relatively large pedigree-based sample
[>5.850 subjects with known phenotype and genotype
status; out of these ~10% are founders). Thus, although

Table ¥ Mean * statistics (ux®) and power (2t a nominal p) of QTDT, QTLD, and MG

px (SD) p=Ex pe0I%

SHP symbol  Trait QToT QTLD S MG_S QTDT QTLD S MG S QTDT QTLD.S MG.S
.2 ] HDL 1788 @ 28) 2708 (10151) X788 (1155 [+ 0% 2% B % 2%
HOL Diet 1787 @28 2007 (1151) 3788 (1154  100% % oy 9% % %
«? HOL 138 (135 15 (259 B2 (E.05) ™ - oy [ % %
HOL Des 138 (135) 354 (25%) B3 .05 ™ i a o % T
&l HOL TADQE) 97T (448 1490 (400) 8% 5% ) nx "%
HOL Dl 703 {180) 9.7 (4.48) 1689 {5.00) B 5% 1 15% W% 9%
P TG T E4)  SEE (467 992 B30 14% e oy n 1% %
T Dt 220 (116) A0 (44) 1819 {407 ec L% B 1 r e
TG Rob 335 (LI&) A7 (410) 1267 (534 u% - 4% " 10% [T
&l TS 100 8T} 797 (539) 1213 {&.18) b= 7% 51 1 W 5%
TG Dt LI (LET)  BO4(S4Z) 11 (473 oz T 55 i A L7:3
TG Rob 505 (1SH) 746 (454 1744 (7.04) % E w % 1% %
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the major gene-specific effects were very modest
[=0A%). the three association models showed good
power [=B0%, at p= 5% to detect direct association for
HDL and two (o4 and 81) 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 maodel with one
functional SMP [61) and using transformed TG values,

List of abbreviations used

FHS: Framingham Heart Study; HDL: High-density
lipoprotein; QTLD: Cuantitative trait linkage disequili-
brium: QTDT: Quant itative transmission-disequilibrium
test; MG: Measured genotype: SNP: Single-nucleotide
polymaorphisme STRAT: Population stratification; TG
Triglyceride.
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ORIGINAL ARTICLE

Endocrine Care

Genome-Wide Linkage Screen of Bone Mineral
Density (BMD) in European Pedigrees Ascertained
through a Male Relative with Low BMD Values:
Evidence for Quantitative Trait Loci on 17q21-23,
11q12-13, 13q12-14, and 22q11

lean-Marc Kaufman, agnés Ostertag, Aude Zant-Plerre, Martine Cohen-Solal, Anne Boland,

Inge Wan Pottelbergh, Kaatje Toye, Marke-Christine de Wernejou, and Marla Marinez
Departmant of Endarrinoiogy and Uit for Dslanporests and Matsbolic Bona Desasz: (LM, LYF., KT, Ghant Unarsty Hospiial 5000
Ghar, Balgium: instiut Mational oo b Sarmké ot da b Rechands Wodicaka Unk 606 (.0, M.C.-5, WL-C.0.] TS475 Fart, Franda; st

hafional da B Samke i de b Recharcha Madicale Lini SE3 AL P, MM 3104 Toulowss, Frana Camine Maiioral de Génohypageis 8.1
D057 Evry, Franae; and Deqmrima of Endacrinslogy .. P, Onzs-lvs Wrouweiakenhul Ziekenhu s Adst, D300 AJls, Ealgum

Context: Bone mass ls under strong genetic control, with heritability estimates greater than 50%
and Is likely determined by complex interactions between genetlic and emvironmental factors,

ohjective: The objective of the study was to locallze genes contributing to bone mineral density
(BMID) varlation.

Deslgn: An autosomal genome-wide scan for BMD at the lumbar spine and femaoral neck was
conducted with varlance components linkage methods,

Partidpants: & total of 103 pedigress (Metworkin Europs on Male Osteaporosls Famlly Study) ascertalined
through a male relative with low (Zscore < —2) BMD values at elthar lumbar spine or fermoral neck.

Maln Dutcome Measures: Mon parametrkc multipolnt logartthm of the odds ratlo scores for lumbar
spine and femoral neck BMD valuas adjusted for age, gender, and body mass Index.

Results: We ldentiflad a total of elghtchromesomal reglonswith logarthm of the edds ratlo score
of 1.50r greater(P =5 = 107"} on 104243, 11q12-13, 12q23-24, 17921-23, 21922, and 22q11 for
lurnbar spine and on 5031-33 and 1391214 for femoral neck BMD.

concluslons: Four of our detected quantiathe tratt locl {QTL) reached the genomewide criteria for dg-
nificant {179,21-23, P = 2 x 1077) or suggesthve [11g12-13, 2211, and 1391214, P=7 = 107" linkage.
Apartfrom 22q11, which sa novel GTL, all other lool provide corsistert replication for predously reported
Qs for BMD and other bonerelated tratts. Finally, several of cur specific-linkage aress encompess pram-
Inentcandidate genes: type 1 collagen {(CoLraT) and thesderodeosdsian Buchem diaase (SO5T) genes an
17q21-23; the low-denstty lipoprotein receptor-related protein 5 (LRFS) gene on 11912-13; and the rank

Igand geneon 1391214, Further analysk of these postthe reglons by fine linkage dsequilibriurm mapping
Is thuswarranted. (f Clin Endloainol Metab 93: 37553762, 200E)

0 steoparosis i a common multifactorial discasc chamceer-
med bty reduced bone mass and I:igh uuxcpﬁbuit}- to lowe-
trauma fracturcs, Lo bore mincmal density (BMD) is a major

C021-9TINTEAIS.000
Frintsd in L.5.A

Copyright & 3002 by Tha Encocring Saciety

dot 10,1210z 2008-0578 Recewad March 27, 2008, Sompted uly 33, 2008
Firsi. Fubitshad Crilna July 20, 2008
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IS Kaufmanefal  Ganoms-Wide Lnkage Scn of BMD

emvironmental :En.d:w:u, rhmughout fetal d.cv:lopm:nt childhood
and adult life. Scveral gencs may be invobred in BMD regulation
andfor BMD loss. Evidence from studics in animals and humans
suggests that the genctic control of BMDY may differ by skeletal
sites and berwoen genders andfor cthnic populations (1-3). Mu-
merous melooular association or linkage studics aiming to iden-
tify genes for BMD detormination have boon performed, bat to
date, no clear conscreus has been reached. Candidates might be
Brnics imvohred in cy'bol:iu:—:ignﬂling pnﬂlwqru, the hormonal
regulation of caldum hemoostasis, or the function of bone oclks.
Sorcral positive assodations for various BMD phenotypes have
boon reported with different candidate genes andlor polymor-
_pnhim:nn, but the roks and cffcct se of the assodatcd pol}'m.or-
phisma/gencs remain unclear (1, 2. Similarly, a large number of
chramesamal regions have boon reported as pesitively linked to
BMD (4-13), but for the majerity of these linkage signals, the
contributing specfic genes have not boon identificd. Indocd, fow
of the genomic wgions thus far rovcaled mect the critoria for
genome-wide significance, andfor there has boon limited sopli-
caticn berarcen studics. & number of factors may have confounded
the studics (small sampls size, clinical ar gemetic heterogencity],
m.nkin.g inbclprl:ur_i.on af the results difficule. chdwmmn.n.d con-
firmation of the findings arc cesctial to cnable conclusions to bo
drawm.

Here weundertook a full genome-wide scroon for BMWMI vari-
ation in a mmp]: of 103 p:dig:mmcmitcd writhin the thomatic
Merwark in Europe on Malk Ostcoporosis (MEMO) and asocr-
taincd through a malc with low BMD valucs (Z-scorc = —2) at
cither the lumbar spirc or femoral neck. This family sampk
offcrs the ponib\iﬁt;r L] il:w\cst:ignb: the g:n.cticl of BMD in a
rather unique collection of familics collected through o mak
younger than &7 yr with idiopathic astcoporasis.

Subjects anc Methods

Family data

The NEMO family study inchides 103 Caucasian pedigress selected
through a male relative with idicpathic ceteoporosis. Probands were
ascertained from 1995 to 2003 in Belgium and France. The sampling
scheme and inclusionfexclusion criteria bave been eliborated elsewhere
[14-18). Briefly, to be eligibleas a proband, the subject bad o be @ male;
nesded to bave a low bone mass, arkicrarily defined by a bone densi-
tometry Z-score of —1.0 or less at the lumbar spins or fzmoral neck,
secondary causes of osteoporosis having been exclided; and aged be-
twreen 19 and &7 yr. Z-scores are BV values expressed as units of 503
frami the mean for an age- and gender-matched general refersnt heakby
population. Family information was collected on all living firsc-degree
relarives (parents, siblings, children], the proband’s spouse, and second
ar mare distant relatives. Belatives, aged between 19 and BY yr and who
agreed to participate, underwent similar clinicalinvestigation as for pro-
bands. Gender, age at examinaticn, weight,and height were measuredon
the visit when the BMD measurements were performed. From all par-
ticipants a written informed comsent was obtained for the study, which
was approved by the Ethical Commirtse of the Ghent University Hospital
and the Lariboisiére Hospital, respectively.

Measurements of phenotypes
B} Dis {grams per square centimeter] of spine and femoral neck woere
measured using dual-energy x-ray absorptiometry with a QDR 2000

JCln Erdecrinel Matak, Octebar 2008, 331037553762

device {scftware version 7.20; Hologic Inc., Bedford, MA] in Belgium
and a DPX.-L densicometer [Lunar Corp., Madison, W) in France. Ma-
chines were calibrated daily, and in both participating cemters, the co-
efficient of variation far measurement of a phamtom was Less than 1%,
Forthe spine, the quantitative phenocype was combined BMD of 1214
and L1-L4 for Lunar and Hologic measures, respectively. Members of
thi= same pedigres were measured in the same center and onthe same type
of machinge; data obtained from the two diffsrent cateodersitometers
were mades compatible by linear regression,

Phenotypes analyzed. Before linkage analyses each BMD trait was ad-
justed for relevant risk factors, including age, gender, and body mass
index {BMI), using mukiple ragression. We used a quadratic functionto
investigate BMID variations with age. BMI was cakoulated as weight in
kilograms divided by beight in meters squared. Toremove the effects of
thizsz wariahles, and all possible interactions among them, regression
muodels were built ssparately in three groups of family members (pro-
bands, male and female relatives], as explained in detail elsewhere (17},
From the ficted model, a residual vahue was derived for each subject and
each BMD. The distributions of the ruidulhdhfh}'ndsi.gp.iﬁnu skew-
nessand kurtosis: P =7 3 107 *and P =4 107" for lum bar spins BMD
and femoral neck-BMD, respectively. Toachisve a normal distribution,
we removed the effect of outliers and any residual phenccypic daca be-
wand 3 50 and used a natural lagarithm to transform the residual levels.
The new logarithmically trapsformed residuak of lumbar spine BMD
and femera] neck BMWD exhibited nonsignificant kurtosis: F= 0.07 and
F =0.052, respectively, and for thess new traits, the linkage tests can be
assumed to follow the standard distribution of logarithm of the odds
matio (LODY) scoxes [18].

Molecular analyses

Genctyping was carried out ar the Centre Mational de Génotypage
[Evry, France). From the whale BEMO sample, 103 farnilies withat least
‘two siblings with DI A availablewere initially genot yped with a panslof
441 autosomal markers. The Linkage Marker Sei MD 10 [Applied Bio-
systems, Foater Ciry, CA) formed the core marker st for the genome-
wide screen. These microsatellite marckers, labeled with flucrescent
dhyes (FAM, HEX, NED), ars distribueed stanavemge marksr densicy of 7.9
M and have an average heterooygosity of 75%. The Centre Matonal de
Génotypage has developed a protoco] allowing the coamplification of up o
sir of these markers in a single reaction to be robust using dual 384.well
GeneAmp PCR 9700 cyders [Applisd Bicsystems] and an aubomated pro-
cedure for PCR and purification setup. Automatic genocyping was per-
formed based ona series of Genetic Profiler softeane [version 1.1, Amer-
sham Bicaciences, Buckingbamshire, UK).
Genotype interpretation and quality control

Before statistical analysis, rigorous genotype quality assurance was
performed to ensure accurate binning of alleles. Automatic genotyping
was performed based on a s=ries of software processss implementad in
Genetic Profiler sofreare [version 1.1] applied o the mw MegaBACE
data: trace processing, fragment sizing, allde calling, and assigning ge-
notype qualiny scores. Consistency of the dara with Mendslian inheritance
and lack of recombinarion bereveen loci was evahuared using Pedcheck [19)
and other purposs written softeare. Allels freg forthe 441 k
were estimated from our family dara by Vitesse 2.0 program [20). Marker
order and intermarker distances were obtained from the published Marsh-
fiekd maps (hitpsres=arch . marshfiel dclimic.oegigenetics ). We used the ser.
average genetic map in all our linkage analyses.

Statistical linkage methods

Multipoint genomic scans for quantitative traits were performed using
variance-components linkage method (21), a5 implernentedin SOLAR [22].
We sstimated the gzoetic variance attributable to the region arcund a
specific genetic marker {o"m) by specifying the expected genetic covari-
ances between arbicrary relatives as a function of the identity-by -descent
relationships at & given marker locus assumed to be tightly linksd toa
locus influencing the quanticative crait. Linkage is evaluated by compar-
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ing o modsl incorporating both a genetic additive variancs and a poly-
genic companent with a purely polygenic model (0o linkage, o'm = 0).
Binus twice the natural logarithm of this likelibood ratio is assumed to
follow a cne-sided y* distribution. The LOD score is the y* divided by 2
In10. True mulipoint idemticy-by-descent probabilities were computed
using the Markov chain Monte Carlo algorichm implemented in LOKI
[23]. The ascertainment scheme of pedigress baszed an Jow BEMD values
of the probands was accounted for in the analyses by computing the
likzlibeod of the pedigrees conditional oo the Likeliboods of their respec-
tive probands [24).

Results

Sample characteristics

The HEMO ump]c includes 103 oxtended pﬁd.lg,m:s, ascor-
taincd in Belgiom (o = 72) ar France (n = 31). The family sze
ranged from four to 64 members in a pedigres (up to four gen-
crations), with a mean sizc of cight members (for a full descrip-
tion of the WNEMO data, scc Bef. 17). Tablc 1 shows the main
characteristics of the WNEMO sample. BMD phenotypic and ge-
notypic data were available for a total of 585 and 610 individ-
uaks, respectively. OF a total of 3269 rclative pairs, 566 (17%)
and 540 (16%) arc cither siblings or cousins. Probands had a
mean age of 47.0 yr and a mean BMI of 24.2 kg/m® and, as
expoctod, had on average lower BMD valucs than their rclatives.
Malk and fomak rclatives had similar age and BMI distributicnes.
Initial analyscs of the full cobort revcaled significant relation-
sh.ip: betacen cach BMD trait and the covariates ,g:ud.r;:, agec,
and BML Together, thess variables accounted for 16 and 25 % of
the total variation of lumbar spinc-BMD and fomoral neck-
BMD, respectively. In the relatives in our sample, the mcan (5E)
of bonc densitics ndjunt:d for age, s, and BMI at hmbd:rpun:
and femoral neck are, respoctively, 0,89 (0.13) and 0.B8 (0.11)
gfm’. In the probands, the mean (5E) of bone densitics adjustod
for age and BMI at the lumbar spinc and femoral neck arc,
respoctively, 0.71 (0.08) and 0.76 (0.09) glm®. The adjustzd
bone densitics arc significantly (P < 10~ 2%) lower at both sitcs
in the probands, reflecting our sampling schome through low
BMD valucs. Subscquent analyscs weore conducted using the
log‘-tmuifon:lwd residual walues of hambar -ans-BMD and
femoral nock-BM D). Both adjusted traits were found to hawe
high heritability catimates: 1 = 0,07% (P < 2% 107" and
421 = 0.08% (P = & ® 107'%), mspectively.

Jjamandojumalon 3757

Genome-wide linkage analysis

Multipoint linkage analyscs were porformed across all 22
autosomes. The genome-wide linkage test resules for the adjustcd
lumbar spine and femoral nock BMD phenotypes arc shown in
Fig. 1. We identificd cight chromasemal regions with multipoiot
LOD scorc greater than 1.5 (Table 1), on chromosomes 1
(LOD = 1.7 5, position = 152 cM, closc to marker D1S2800), 11
(LOD = &4, position = 60 cMat D1154191),12 (LOD = 1.65,
position = 118 s closc to marker I2578), 17 (LOD = 3.63,
position = 76 oM, at marker D175787), 21 (LOD = 103, po-
sition = 44 oM, close to markcr I215266), and 22 (LOD = 274,
position = 24 i, closs to marker D225315) for lumbar spinc-
BMD and on chromosomes 5 (LOD = 1,53, position = 163 cx
at [155422) and 13 (LOD = 171, position = 36 oM closc to
D135218) for fomomal nock-BMD.

Each of the loc detoceed on these regions appoars to affoct
primarily citherspine or hip BMD, not both of thess twio sheletal
Eibmﬂvm”,o‘u:]inlmgcxﬂnmnﬂt:dﬂnotmd loci writh
substantial cffect on BMD (Le. LOD scorc above 1) ar both shcl-
ctal sitcs (Fig. 1).

We conducted scoondary analyscs aiming to ovahuate, within
o‘urw'ght identificd :vginnn, the h}'porhc:ii ofql:u.ntitntiﬂ: trait
locus ((TL) with gender-spocific offocts on BAWD vanabilicy. We
wecd the stratcgy, which has boon mastly uscd to idontify, in
humane, gender-specific TLs on BMD vanation. Gondor-spe-
cific thg:mlmwmobmi.nnd byncttingﬂ:c BMD valucs of
cithor women or men as missing valucs, when building the men-
strata or women-strata, respoctively. Phenotypes of probands
ware, however, not aliered to compute gender-specific LOD
scorcs corrocted for ascortainment. The men-strata was slightly
smallerthan the women-strata: momber af:.nformdn'cp:dl.gtm
(86 ps. 88) and subjocts with kncren phenotypes (301 we. 354),
reapoctively. The resules of gender-specific linkage analyscs in the
cightidentificd linkage poaksarc shewnin Fig. 2 Overall, within
fivc regions, similar linkage trends were o btained in cach gender
strata. The most notable difforences in the gendor-specific
LOD scores were obscrved on chromosomes 194243 (LOD
score = L9615 0.11),5q31-33 (LOD score = 0.06 and 1.26),
and 22911 (LOD scorc = 3.54 ez 0.52) in women and men,
respoctively. The oridence for linkage was found increascd
within onc rcgion only: on 22q11 (LOD scorc = 3.54, in
women s LOD score = 2.74 in the full data).

TABLE 1. Characteristics of the NEMO sample
Indhiduals
Total Praobands Males Females

n a1 02 EER] 365
WIHN DRty 10 02 118 268
Meamurad covanates and BMD phenotypes 5Ea 102 115 mn
RAean age (yn 433 = 158 ao=N37 a3 =158 438 =167

Rangs 19-82 19-67 1o-80 19-52
RAEan EMI (KQITE) 145 =41 24234 ME 26 4647

Ranga 14.8-4532 14.B-345 168-370 16.4-45.2
hean BMD (gfom)

Lurnbar sping 088 =015 07500 08320132 092 £ 0.14

Femaral neck 075 =012 0ET= 0.0 073012 0742012
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Discussion

Our multipaint gonome scan identificd cight chromosomal regions
positivchy linked to lumbar spine-BMD ar femoral neck-BMD with
LOD scarc waloes of 1.5 or groator. Bascd on the theorcrical {={=d
normc-wide threshalds (25, we obtaincd cncregion with significant
(Lo point-wisc P = 2.2 % 107%) and theee mgions with suggrstive
(Lo point-wisc P = 7.4 % 10 cvidence for linkage. It is weath
nioting that scveral of cur cight posities Aindings svedapwith major
QTL identificd m provious genomec-aide scans for BMD andfor
cncompass promincnt candidare gones for BWID variation.

We found hitle overlap botwoen QTL for lumbar spine and
femoral neck. This is consistent with pmri.ou.u uh.oh—gu:.omr
seudics (4, 6, 8, 11, 13) that have reported linkage on difforent
chrompsomal mgions to BMIF at the spinc or hip.

Provicus genome-wide linkage stadics have also suggesecd
that same of the gones rogulating BMD may acr in a gender-
spocific manner. Only ooc of our identificd lnkage regions
sapports this hypothesis: oridenee for linkage on 22911 was
obtained in women (LOD scorc = 3.54) but not men (LOD
score = 0.52).
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TABLE 2. Chromosomal regions with a maximal multipoint LOD score greater than 1.5 for lumbar spine (L5) or femoral neck

(FM) BMD in NEMO data

Chromosome Positlon (cm)* LODmax Marker Polnbwise P value
L=
1 252 175 152800 2.25x1007
11 EQ 184 D1134191 246%1007
12 1138 185 D12578 2831007
17 78 282 D7sTaY 218 10"
21 44 105 DZ15266 1.06x 1007
22 24 .74 0225215 1.80: 107
m
5 163 D542 3081007
12 25 D135218 2.05:107

* Marker positiors using ssx-avrega genetic maps from the Camter for Madical Ganetics, Marshfiald Madical Research Foundation (rttpetrassanch. marshfialddinic.

orgiganetics).

Ohur highest linkage poak was found on 17921-23 (LOD -
3.63, at markcr D175787). The same region has been proviously
identificd but for other bonc-rclated phenotypes: wrist bone sie
(26) and forur hoad width (27 ), with a multipoint LOD score of
301 and 3.6, respoctively. The coc-unit support intorval sar-
rounding our poak has a chromosomal location in the range of
G7-80 cm. It cocompasscs two prominent candidate gones for
BMD: typc 1 collagen (COLIAT) and the sckrostcosiivan
Buchomdiscase (SO05T) gone, COLTAT is onc of themost widely
studicd candidats Brocs. It has boon uigni.ﬁmd’;r associated with
ceteo porotic fracturs risk, but its role on BMD variation romains
unclear (L, 28 -30). 5o far, and to our kncreledge, two associa-
tion studics investigated the impact of polymorphisms in the
SDSTgcn:m BMD and came to cnnl::ndiﬂ:ing rosults. In a
sampls of 619 women, himbar spine-BWD was not found to bo
associated with SOST scquence varants (31). The sccond study
uecd alarger cohort (1939 men and women) and showed that the
polymorphisms asscciated with BMD diffored in women and
men and that the assocation was mainly obscrved in the oldsr
subgcts (32). It also reported significant intoraction offocts be-
twoen polymorphisms at the SO8T and COLTAT gones. Alto-
gwhmit'spowibk that cither one or both of theso two candidate
genes cxplain our linkage signal on 17921, However, the asso-
ciated polymorphisms, so far identificd by association stadics,
soom o have wory modest cffects on BM D variation. Under such
r:nndit:im:s.,:it is l'uﬂdug to o bscrrc such ﬂ.I\:I.lI‘.i.\'\:I.}' high hu.hg:
poak as wo obtained on 17921, We plan to furthor cxplors the
contribution of thess two candidate genes on BMD variation
through linkage discquilibrivm mapping and also to cstimate the
nmo'untocfﬂwji.uhgcuigud that can bccnplainnd byﬂxw-cm—
didate gcncs’ po]'ymar_pbm

We obtaincd suggestive cvidencs for a (TL affecting lumbar
spinc-BMD variation on chromesomes 22q11-12{LOD scorc =
2174, doscto D225315) and 1191213 (LOD scorc = L.64,closc
to 01154191 ). The Qn.ouuqll isnovel and docs not cwcrlnp
with major (JTLs reported by other studics. Linkage for lumbar
spinc-BMD to the 11q912-1 3 genomic rogionis supported by two
provious studics (6, 33). The first study (33) studicd a single large
kindrcd with autosomal dominant high lumbar spinc-BMD), and
found a linkage poak (maximum LOD scorc = 5.74) at
D115987, which isabout 7 eMtclomeric to our poak. The sccond
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stu.d:}' mpw:tad a u:ult:ipoint LOD scorc of 197 dosc to
11151313 I:ﬂ-?. cM contromoric to crLLrpc.lk_'I for lmbur_pdn:—
BMD in a sample of 835 normal premenao pavsal Cancasian and
Adfro-American sistors (6], Other studics identificd difforont re-
gions on chromesome 112 at 47 o, closc to 1154148, ina
samplk of Irish familics sclocted through a proband with low
BMD (34); and at 109 o, dose to 115908 (12). The 11412-
ql3 contains scveral putative candidate genes, as the T ccll im-
munc regulater 1 (TCIRGI) and the low-density lipoprotein
mccptor—mhtndpmt:i.ns I:I.RP_'I'] g:n:.Muut:in:::inLRPfhn\c
been sheran to load to sovers Mondclian bone phonotypos and
can cause cithor markedly high or low bone mass traits (35, 36).
Thercaftera number of studics have demonstrated that common
polymaorphic varants in LRPS arc associated with nommal benc
mincral density (37-41). Some studics suggested, howeover, that
the contribution of LEFS might depend on gender or be limited
to women (42, 43). Our sccondary linkage analyscs within the
11q12-13 region did not favor the hypothesis of a QTL acting in a
genderspocific manner on lumbar spinc-BW D vadation (Fig. 2).
Our third suggestive (TL was obtained on chromosome
13q12-14 (LOD scorc = 271, ncar D1355218) and for fomaoral
mock-BMD. Provious genome-scan studics have identificd link-
age poaks inthe 1314 cgion for differont BYWD phenotypes. A
linkage peak (multipoint LOD scorc = 1.67, position = 46 -55
M) for distal forcarm BMD has boon obtained in a Chinese
samplk of %6 nuckar familics (5). The same region has alse boon
identificd by genderspecific linkage analyscs enly but in the op-
posite gender-strata (9, 44 ). The study of 2% Moncan-American
familics (%) rovealed, in men only, 13q linkage poaks for neck
(LOD = .51, position 50 cu) and trochanter (LOD = 3.44,
position 45 cu] BMD. Camverscly, the study of 941 Asian mr-
clear familics (44) found, in women anly, significant cvidenos for
a QTL on 13q for lumbar spinc-BM D (LOD scanc = 362, po-
sition 40 cxt). Potential candidate genes include THF ligand su-
perfamily, momber 11 (TWBSF11 ) genc, which encodies recopear
activator of maclcar factor-xB ligand (RANEKL), the reccpror of
TRAMCE (THF-related activation-induced cytokine], a THF
family member. Both arc critical regulators of dendritic ccll and
catooclast funct.inn., bonc mm?tiou, and cakcium homcostasis.
A fow studics have invcstigated the asscciation of RANKL poly-
marphisms with BMD and come to conflicting resulis. A goncric
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AG. 2. Unkags paaks idantfied in the NEMO data: mubipoirt LOD scoras for lumbar spira (150 and femoral reck ) BMD inthe combined and by gander-spaciic
sirta

scrcen of the promoter rogion identificd scveral polymorphismes,  bascd on a lmited oomber of po lymiorphisnes in RANKL  which
and sommc were found positively assocated with fomoral meck-  could explain their conflicting resules. & recent famiby-bascd as-
EMD ina n:u:n_p]l: c\fpmnup-u;u] WO H-S:I. On the con- sociation utudy uscd a more qrsb:nmti.: nppmwrh to sorcen the
trary, positive asscciation with hip BMD bas been found inmen underlying gonctic vanation and showed strong positive assaci-
but nor women (46), Those asociation studics arc, howorer,  ation with hip-BMD (47 ). Additional scx-stratificd anabyscs sug-
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,gwh:d,hm':r, that the o bscrrcd umﬁnﬁonmmnﬁnl}- driren
bry thee make subjects. In our WEMO data, gender-spocific linkage
analyscs showed a slightly higher LOD) score valuc in the men
(LD score = 1.42) than the women (LOD score = 0.75) strata
I:Fig.l],but cvidonos :Bo:li.nhgc wcakerin the men strata than
the combincd data, suggesting that both stmata contribute to the
linkage pak on 13g12-14.

All our moxt linkage peaks arc consistent with provious stud-
ics. Our finding for lumbar spine en 12923-24 (LOD scorc =
1.65, cosc to D12578) owcrlaps with the linkage poak (LOD =
1.63, closc to INM 2579, position = 125 cu) rcported for fomoral
meckinasample of 40 multiplex Cavcasian pedigroes ascortaincd
through a proband with ostooporosis (48). Our finding en
1g42-43 coincides with the linkage poak (LOD scorc = 2, po-
sition = 155§ e, closc to D152800) identificd in a samplc of 715
EBuropcan pedigrees {13). Similarly, our linkage peak on
5q31-33 for femoral neck-BMD was provicusly identificd in a
m:mpd: of 595 uinb:r\-pni.n: for the same skelcral sitc and closc to
the same marker D542 (LOD scorc = 2.23) (8). This 5q31-33
poak cncompasscs the cytoking cluster and the rorcrsion-induccd
LIM gene (RIL), which has been shown associated with mdial
BMD in adul Japances women (49). Our 21922 peak has also
been proviously identificd. The first study obtaincd suggestive
linkage (LOD scorc = 3.14, closc to D2151446) of trochamteric
BMD (8). A maore recent work porformed gender-specific linkage
analyscs and obtained, in men only, linkage cvidence ar 21922
(LOD scorc = 3.36) for spine BMD (50). Possible candidates
from this rogion arc collagen VI, o-l, and o-2 (COLEAT,
COLEAZ) polypoptide goncs.

In mn.du:iou, our :md.}- is the first g:nomp-'v.id: hn.lr.lg:
scrcen for genes underlying BMD variability perfonmed, to dac,
in Buropcan podigroes ascortained through a male relative with
law BMID lovcls. Char resu s show novel linkage regions and alse
SIPPO It Somc af the Enlﬂg\: mgo\m pm'.iou:};r :\cpn:t:d. The
sitc-spocific differonces in the beritabality of BMD arc alcady
well acknowlkdged. Similar to other studics, we found diffcren-
tial linked regions for BMDY at specific skeletal sites, supporting
the vicw that difforent genes rogulate BMD ar differont shclotal
sitcs and that BM D as measurcd by dualcrnergy x-ray absorp-
tiomctry i a complox phenotype, a compasite reflection of woha-
metric BM D and bone geometry. Thess obscrvations highlightcd
the l:omp]r_ﬁt}' of the :iutcr_p]n}' bctwomn ,gm.ct:‘t and coviron-
mental factors to determine the final BMD variance at spocific
sites. W found significant linkage on chromosome 1792123
andsuggestive linkage on chromosomes 11, 13, and 22 for(JTLs
cnntrih:tiugm BMD varation at the lumbn:n-‘pdm or fomomal
mock. Purthor anabysis of these positive regions by finc assecia-
tion mapping & thus warramted. We arc planning 1o dovclop
linkage discquilibrium mapping studics using two complomen-
tary stratogics. The first approach is a gonc-centorcd association
stu.d}- d.cmgn n:im:ingto scrutinizc the prclmi.n.c.nt cu.ndi.d.ntcgu:.m
lacated in our best-linked rogione. Extending the study to scarch
Forinteracting cffocts betwomn candidatogencs is also warmneed.
For irstance, our linkags signals on 17921-23 and 11q12-13
could resule from cpcktntir ctfocts of LRPS and SOST goncs on
lumbar spine-BMD variation, as suggested by o rocont study
(31). Indeed, both protoins interact at the cxtracclhular domain
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of LRPS that has a role in the wnt cancnical pathway invelrcd
in bone formation (51). The sccond project i to conduct a who ke
genome association study in the WEMO data. This approach
may help to delincate the gonctic determinants of BMID varia-
tim:, b;r i.dﬁntify:ing additional Qn.s, not revealod I:ly hn.lug:
approachcs.
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Genome-wide association study confirms BST1 and
suggests a locus on 1224 as the risk loci for
Parkinson’s disease in the European population
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We performed a three-stage genome-wide association study (GWAS) to identity common Parkinson's dissase
(PD) risk variants in the European population. The initial genome-wide scan was conducted in a French
sample of 1039 cases and 1884 controls, using almost 500 D00 single nucleotide polymorphiems (SNPs).
Two SMNPa at SNCA were found o be associated with PD at the genome-wide significance level (P<3 x
10%). An additional set of promising and new association signals was identified and submitted for immediate
replication in two independent case-control studies of subjects of European descent We first carried out an
in silico replication study using GWAS data from the WTCCC2 PD study sample (1705 cases, 5200 WTCCC
controls). Mominally replicated SNPs were further genotyped in a third sample of 1527 cases and 1864 con-
trols from France and Australia. We found converging evidence of association with PD on 12q24 (rsd964483,
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combined P= 2.4 x 10°7) and confirmed the assodation on 4p15BST1 (rs4598412, combined P = 1.8 x
1u"],preﬁm.ﬂy reported in Japanese data. The 12q24 locus includes RFX4, an isoform of which, named
RFX4_v3, encodes brain-spedfic transcripion factors that regulate many genes involvad in brain morpho-

genesis and intracellular calcium homeostasis

INTRODUCTION

Parkinson's disease (PD) & the second most common dagen-
erative disease, affecting 1-2% of individusls older than &5
years. Clinical feateres of FD result primarily from the loss
of dopaminergic nourons in the substantia nigra Although
the common form of PD is sporadic, six genes have boen
identified, mainly by linkage analyses of Mendelian forms of
the disease. Two genes, SNCA {encoding a-synuclein) and
LRRE2, have an sutosomal dominant inheritance and four
ofher genes, PARKD (parkin), PARK® (FINKI), PARKT
{DJ-17 and PARKL3 {ATP13A2), have an atosomal recessive
inheritance (1), Froguenty, mutations in these genes are found
in patients with early-onset PD, particularly those with avinso-
mal mecessive inheritance. However, in most populations,
Mendelian forms of parkinsonizm are mare when compared
with the most commaon fom of FD, 2 feguent and complex
disorder probably cxplained by e nteraction between
genetic and environmental facinrs.,

The first two genome-wide association studies (GWASS) in
PD (2,3} provided evidence of association with several loci but
mest offen not at the genome-wide significant level, and most
mitial associaton findings wore not confirmed by subsaguent
replication analyses (4). Two recent GWASs (56) reported
srong or genome-wide significant associations with one or
more of the known FD genes (Lo, SKCA, MAFPT andor
LRREZ). So far, only two ‘new” loci have boon identifiod,
1g3Z/PARKLS and 4p 1 5/BST 1, in the Japanese data (5). The
USUKGeman GWAS (6) replicated positive association
with variants at PARE G but failed to replicate the association
at BETI.

To identify addional variants hat affect PFD risk in the
European population, we designed a three-stage GWAS of
PD in three case —control samples from France, fe UK and
Australia (total of =13 300 subjeck). A sot of 50 op associ-
ation signals was identified in the scan sample (1039 cases
and 1984 controls from France) using the Thmine-51000ad
chip, Promising and new zignals were followed-up for step-
wize meplication in two further UK and French/Australian
casr—control sudies § > 3200 cases and T controls).

RESULTS

The genpme-wide association results fom logistic fost oor-
rectod for genomic inflation (GC) revealed two = kel
fide polymorphisms (SNPs) with Pae< 107", and a
substantial number of SNPs with strong {(Fgo < 107*) evi-
dence of association (Fig, | and Table 1), For pmctical
reasons, wo fcus owr atenton on the 50 best-associated
SNPs to prioritize for immedia®e in silico  replication
(Table 1), Secondary logistic analyses, adjusted fior te At
two principal componenets {PCs) led to similar ank crder of

182

SMPs, albeit slighly weaker sssociation signals (Table 1)
This suggests fhat the significant nesults, revealed by our
primary analyses, are not biased by residual population sub-
sructure  within  owr French scan sample. The 350
best-associsted SMPs d 13 distinet genomic loci, and
were aszocizied with Poe < 5.6 % 107, Sixtoen asocistions
were found within two welkknown PD openes, oo SNCA
(4922 4 SNPs) and MAPT (17q12-g21, 11 SMNPs), or
within BSTI (4pl5, onc SNF), a mecently reporied PD risk
locus established at the genome-wide significance level in a
Japanese population (5). The remaining 34 SNPs wem
located in 20 distinet previowsly unreporied putative PD loci,
The two genome-wide significant SNPz were located on
4QINSNCA  [rs3S6EM), Pgpe= 282 = 107%, OR =137
05% (1 (132-1.53) and m3TI60N, Po.= 2188 « 10°%,
OR = 1.35 (122-1.50)] The next modt significant SNP was
on chromesome 1221/ LOCADITES [rsTe54T6], Poe-=
209 x 1077, OR = 1.34 {1.20-1.500].

The 30 top SNP's were tested for in sllico replication in the
WTCCC2 PD study data (Table 1), For the ke of clanty, OR
valies ae reporied as a function of the number of risk alleles
&5 identifiod in the stage-1 data. Associstions for all 15 SNPs
in SNCA and MAPT genes weme replicated at nominal
Povalws <4 x 107, Asociation with the BSTI variant
was also replicated but at 3 weaker significance level (OR =
108, P =0.025). For all SNPs at SNCA, MAPT and BSTI,
te results in the Fronch scan and the UK mplication
samples were highly congreent in ®ms of risk alleles and
allele froquencics As expecid, ORs estimaied in our scan
study tend to be higher than those obtained in the replication-
stage dats, egpecially for BSTI, OF the remaining 20 loc,
association signals at three Joci (four SNPs) were replicated
with nominal P << 5% and with the same direction of effect
These SNFs wem located on  chromosemes 2g21.3
(s621341, OR =108, P=0.028 and w&T23108, OR=
Lll, P=0005), 12p13.3 (11064524, OR= 108 P=
0045) and 1224 (4964469, OR = 1,11, P =0,0045)
Differences in allele frequencies acmoss the data from France
and UK were notshle for the 2971-g22 SNPs Indeod, the
region encompasses the LCT (lactase) gone whose SNPs ane
known i vary in frequency acmss Euwrope, and rs6723108
has been shown i have different allele frequencies in the
French and fhe UK —Irish populations (7).

‘We further followed-up the five noplicated SNPs (from
free newly identified loci and from BSTL) in the second
mplication dataset (1527 cases and 1864 contmols fom
France and Australin) (Table 2). In stage 3, cvidence of
meociation was azsesed with the Mantel-Hasnszel test to
contrl for the potential confounding owing to the different
geographical origins (France versus Australia) Evidence of
associaion was meplicated for two SNPs locaied on 1224
(4064460, OR = [.12, P=0.0175) and on 4pl5/BSTI

iy wog
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Figure 1. Maskastion plot of the ganoen swide associ otion reselis for 492979 SNPs. Logistic araheis comeaed for genomic mfleion (GO resalish

(4698412, OR = 110, P=0.029). Association signals from
joint analysis of the two replication datasets were improved
for the same two SMPs only; at 4pl5/BST1 (stage 2+
stge 3, P=00033) and ai 12q24 (sage 2+ gage 3, P=
0.00036) loci. Motably, joint analysis of the tree datasets
showed a consistently greater support for assciation for
the newly identified locus on clwomosome [2g24 (P=
238 % 10 ") than for 4pISBSTI (P=LT9x 1077
Additional amalyses showeod that our initial aseecistion
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 twe discase or by dose
having a positive Family hisiory of FD {results not shown),
The population-atiributable risk (PAR) associated with
SHCA, MAPT, BST] and the 12924 locus estimated in
stage-1 dats was 11, 20, 13 and 8%, respectively, in the com-
hinod data, PAR was % and 4% for BST1 and 12g24,
respectively.

Fimally, we also examined 18 SNPs from five loci, pre-
vioudy reported to be associated with PD at a genome-wide
significance level from two published GWASs of PD (56)
(Table 3). We addod three SMNPs (at SNCA and BST]) that
wire found strongly associsted in our stage-1 data The table
dlso shows the resuls for a suggestive PD risk locus (GAKD
reported by the published GWAS of PD from familial cases
(). As for the previously mported PD loci, two loci only
(SMNCA and MAPT) lave been identified with genome-wide
significance at the screen stage: SNCA in both the Japanese
and European populations snd MAPT in the European popu-
lation only, The two new PD risk loci (BST] and PARKLS)
ware identified in the lpanase ation:  assoeciation
signals wene mmg‘{F < lﬂ_é'] in the discovery sample, and
excooded P<< 10 ° in the combined dats (5). As aleady
reported hee, our GWAS provided genome-wide signiflcance
for two SNCA variants and replicaied positive associations for
varants at MAPT and BST | loci Tt is worth noting that allele
frequencics may differ markedly betwoen the Japanese and the
Evropean datacets, eqpecially for SNPs at the SNCA and BSTI

183

loeci, Saliendy, the directions of effects (ie risk allele) and
cffect sizes at SNCA varants are mther congruent acmss the
European and Japanese datasets. For the remaining three PD
loci; evidence of asociation was nominal (PARK1S, Poge=
003; LREK2, Poc=004; GAK Poc=0008) in the
Franoe-GWAS data,

DISCUSSION

Orner genome-wide association analyses in the French scan data
rovealed two SMPs with genome-wide significance (P <
1077y, and 2 numbser of additional SNPs with sugrestive ovi-
dence {Pge < 1074 Hem, we focused on the S0 top associ-
atod SMPz for immediste meplication in two independent
case—oontrel  samples. We used a sepwise replication
design. To refine the set of most promizing results, we first
conduced in sdiico replication for the 50 SNFs in the
WTCCCZ PD data (IT05 cases and 3200 WTOCC controls),
Replicated SNPs were genotyped amd tested in a third
datsset of 1527 cazes and 1864 controk from France and Aus-
tralia Our scan stage showod genome-wide significance of
association with FD for two SNPs at the dq2VSNCA locus
Poc = 288 » 107%), Indeed, out of the 30 iop associsted
SMPs, 15 ame located in genomic regions of wo known PD
genes (SCNCA MAPT) and one is located on 4pl S/BSTL, a
risk locus recently reported with genome-wide significance
in Bpancse samples, SNPs at SMCA and MAPT were all gg-
nificantly sssociated with PD in the UK-GWAS data (SNCA,
P Box 1073 MAPT, P <275 = 107 %), Evidence of associ-
ation with 4pl3/BETI was alo eplicated in the UK sample
but at a lower (redf08412, P =00025) sgnificnce level
Out of the remaining 34 SNPs, four SNPs (three loci)
showed significant (P < 0.05) and consistent evidence of
asspciation in the UK dat. A towl of five SMPs (four loci;
2g213, 12pl3.3, 12q24 and BSTI) were followed-up for repli-
cation inthe thind case —oontrol 2, Two of the four tested
megions wene replicaied: dplSBST1 (P=003) and 12924
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Tahle 1. Top 50 SH's in scan stage and In silicn wplication ressls

Chromosone (gene’)  Position (bp) SN Sh?l:ﬂllﬁh.ﬂ}ﬁh Sugel: eplication (UK) dea
RA" RAF® R Pocimoamild)®  Poo geoaild RAF O OR P
Excam PD genssprevioesly pablished loci
g (SNCAY S AESIE mligsore T aar 152 13ELS SOMEGS T 133 L00EO8
SR =idEEN T ] 137 1B G DRELT 03 LT IWEH
S RG L mEIESS G aar 154 1o0EaS G3ZEDS oar 133 3sEOS
SOEITIL mITIPM G E 1385 2EAEOR 132E0T 048 134 ISEE.0R
17qi2- 21 PAPT) 410745 miIEE A ors 132 2eRELS 143E04 aTe 131 IHE.Ok
4127443 mIZIEINE A 076 132 344p08 16ZE04 0 130 3E0R
41TTe910 minTE G e 133 1SIE0S TGOEoE 0T 130 :TTE-OR
A1ERIOTT mifednE  C [1Jrd 134 3sqEGS S HIEDH a7 L34 13TEDS
A134TI00 mITIEGEE A ars 1534 1 30ESS 3 6SEL5 ot 131 IIEEmE
41410603 slSEINT G 076 131 IHE&S i EIEGS T 130  46IE-fR
41408501 =ROTOTEL. A o 133 LiSEOS ESIEDS N 130 1E6IE-0E
415D wiIHoi A KL ) 127 LTELS 4 OEELE 0%7 1B LI4EST
41601 mIIEITE A 01s 133 IIIEDS 1.0GE04 0Ts 13X ISXE.OT
A 60Eks mHIrhy T ors 133 1 sGEas EARESS 0% 13 LUEgT
ATGETT EMGEREST G e 133 19TELS e @t 1 12EST
4piE (BST1) 1334 SRR A [-Erd 1.3 GEREOS 1 58EL6 0583 Lo 0T
Tewly 1dentified loci
Ipdé xk 1 15RO miITilE T 034 13 435E4d 4 45E0S 40 o
ipla i HARATS mifSdrTd A ot 135 LRSS £ 00E84 aer  ass  F
Igiad P e v mi3&sTEY G .42 136 433E05 SLIGEGS [ET R T T
. B ] 13501 1650 mariEr T k- } 130 R1IEDE 43TED4 048 108  adrry
13501596450 =THE G ol 115 GRSEOS 3 MEm LT L 1 i
135318606 mETIYNE G 044 1.2 LT3EDS SOTED4 L= W N E ]
135339078 mintsr O E 13 1 SSEGS BSSEO4 LTS - <8 B
13536 TS mhETIMSE T e 136 LR4E0S & HEO4 LT T N W
2gky 13660 197R SR A (i k7] 137 LNESS 4 OTESd aM  m alr
1346 TERGhE mhLElr T LE 137 13SEaS 1 ESE a6l 1 o5
16T midxrign T 041 127 13IESS I1ARE3 g Lm0
p.csd iR =ity O OET 15 SMELG 4 46E04 [ L S 1 R0
4plé LR L2 5 GRS A ol 141 L5XEOS IIIELS 013 oms  F
Ipii2 1001 8EES w4 G 053 127 1 SSELS 3TIEO4 LT R
Lirrchd mloOTESl G (K] 127 1odEas GBEEO4 L7 R K A B [
1AT4IE mihEE A (1% 13 i SnEns TISES4 08 1 a3
Iqirl Lol i ml4nads T L] 137 L10EGS G S4EOd L B W S
Sqrry IIEERIATT mA O il 141 GATEDS EATE-fE a1y a4 f
agil Tera R masie T 03 18 SdEL 4 GGE08 a3 1ef 03
ionid 933911 midi: O ELDG 133 EEOS 3EZED4 o7 L a4l
1ipit AG5RTE mildI9Ti0 A F ) 14T 49EEOS 1 ESELE as  awr
J00G5T mI39INT A LE ) 147 S44ELS 1 ¥5E04 a% o T
ABLNIRIR wTiE4I9 A 083 147 491E08 LTIEDY 0% asE  F
A1ERS miTieEn A s 150 SsE0S 4 SHEAS as  ase
IEERaEIT miETIe T 0% 144 fpa7 & TXEDT (1 100 4R
IGEETAG0 mIS33EE A are 141 LMEOE 1 TRED6 E T
ligi3s TATOFIIT mizrason T D6 133 440E05 S I6EaS 0o L4 09
12p133 Tanis miiosdsd G L] 13r  IsEOS 12IED4 G4 LOE Q0T
12g2131 EhS4T mISTEl A L] 134 109E0T T 35E0T 0&1 aw  F
13qMd IAT400T OGS A 631 177 ITEOE 130E04 637 L aonds
183513 mlEMT T K 1] 142 SOEGS LISEaS o e
L 1R32535E0 L raso s B e nEl 139 1T4EDS L8lEm akE o F
1Tplaz 4376338 AR G 073 134 SdEGS 1ETEDY ar o=
gl IFITI AT A 0is 133 ISSELS S6TESS a1r oass  f

Hink allels m smage-l dam
sk ollde fagmency in comtrols
Lo stic dets comectad for genoamic mflation.
Hogistic 1ems meinding 2PCs a8 covarizes.
Fovahus shown when the diraction of affect in saged md stage-7 data are comsinent

S tmiled P 05

(P =0018). Of the four regions, only one { 12p13.3) showed
no evidenoe of association from the combined analyss of
the two replication damsets, Overall, evidence of association
was consstently stronger with the region of the newly

184

identified PD risk locus than with BSTI1, in each replication

sample a5 well 2 in the combined

replication
P= 179 x 10

wids amd two
gs) data (1224, P=238x% 111"’; BSTI,
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The evidence of association (Pac < 1.35 = 11]_"', Tables 1
amd 3) that we detecied with several SNPs in the 3 block of
linkage dizequilibrivm (LDY) of the SNCA locus (Fig, 2Aj,
including the two SNPs reaching genome-wide significance
in our scan sample, is highly consisent with previeus PD
GWAS smudies (5,6).

MAFPT iz located in a larpe block of LD on chromoseme
17ql2—q22, which contains several additional genes
(Fig. 1B). Previous stodies (9,100 have identified a larme
haplotypic block associated with PD, with HI and H2
being the at-risk and the proective haplotype, respectively.
Our two mest associated SNPs in the 17g12-q22 region are
located within this haplotypic block: siTE00M03 (Pac=
30 x 1075 and 17563986 (Poe= 13 = 10, fhe later
being &t MAFT. In addition, H2 is tagged by the minor
alledes of four of our genotyped SMNPz mli2IBS26R/G,
LiLds mIZ3TIAWA, mI9R199T/A and =BOTOT2HG. In our scan
data, we found the same HI/H2 association signals, with
all minor alleles of these four SMPs being significantly
associabd (Pac < 344 = 10) with a docreased risk of
FD (Table 1)

The BST1 gene has previously boen associsted with PD ina
Japancse GWAS at a genome-wide significance lewel (5).
Strong evidence of association for relGUE412 was found in
the Japanese scan (P =53 = ll]_"1 OR = 125) and in the
combined {scan -+ replication) data (P =1.8 x lll_", OR =
124) (5) A much weaker signal was obtained in the US/
UK/ Geman dsta, in both fhe scan (P= 009, OR = 10T)
RREAR and the combined (P = 0.03, OR = 1.06) data (6). Here, we
ameEs w:rmwidum_zfmiaﬁmnf?ﬂniﬂtﬂﬂl {oom-
bined P=1T9x 10 °, OR = 1L.14), The most associsted
SNP {4698412) maps to a 15 kb LD-block (Fig. 20) and is
in high LD {+* = 0.74/0,79) with the next top two BETL var-
iants {Table 3). Despite the variation in the allele flrequency of
fhe risk sllele between the Japanese (RAF =(.33) and the
European {RAF = 0.52-{,56) samples {Tables 2 and 3), we
found marked homogencity in the direction of effects acmss
the groups, but effect sizes seemaed to be lower in Evropean
fhan in Japanese samples. BST1 has been proposed to play a
mle in m!ﬂmﬂtﬁc ADP-ribose that serves a5 a sacomd
messenger for Ca™ mobilization in endoplasmic neticulum
and thus Ca homeostasis-relawed BST1 could be a cause of
selective vulnerability of dopaminergic inPD({11)

Our most associated SNF, on 1224 (combined P = 1,34 x
1077, OR = 1.16), is 26 kb centromeric of RFX4 (Regulatory
factor X4) (Fig. 2D0), Two other close genes, POLR3IEB (Poly-
merase RNA T polypeptide B) and RICEB (Resistance to
inhibitors of cholinesierase 8 homaleg B, ane 200 kb contro-
meric and telomeric of the 12q24 SNP, respectively, The
RFX protcins belng to the winged-helin subfamily of
helix—tum-helix transcription factors The RFAY _v3 tran-
script vanant & e only RFAY isoform fat is significantly
exprossod in the fetal and adult brain, and its oxpression is
restricted o the brain. In addition, it has a role in the transcrip-
ton of many genes involved in brain morphogenesis, such as
the signaling components in the wnt, bone morphogenetic
protein (BMF) and retingic acid (RA) pathways, In particular,
exdell, a CX3C-type chemokine gene, which is highly
expressed in brain in response to injury or infection and regu-
lates intracellular calcium concentration, was downregulated
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in RFX4_vi-null mice (12) This allows speculation that
RFX4 amd BST! are functionally linked and indirectly
imvoheed in the regulation of intrace Dular Ca™ concontrafions,
which plays an important role in varous cellular functions and
cell death. Finally, polymonphisms in RFX4 have bean shown
to be risk factors for the bipolar disorder, manic-depressive
illness (13). A rocent stedy showed that a substantial pro-
portion {10-15%) of wop GWAS hits, so far identified, are
e~quantittive trait loci (e)TLs), iec. associaied with gene
expression  level (14), We have indtisted oQTL analysis
using an existing brain expression datshase (15), but so fr
failed to identify any associstion of the PD-associated

187

i the GWAS stage Ineach pansl, the biwe homizomtal |ime indicates o Povalee of
el dhe SNPs wiish fhe siromgess dascoistion s ignals are circlad. NP ane oodor-onded for LD
<= 1 green, 06 < ¢F < 0UE; gray, 04 < 7 = 06 blee, 0 < ¥ < 0.4, Posi fiors are NORT baild
34 coordmages. [niwon and exem stzsctures of genes are uben fiom e UCSC Canom

& Broaser.

4064468 SNP with the cxpression of known genes contained
within fe 1224 region.

In conclusion, we have conducied a large GWAS of FD
m fwee cage—control mmples from France, the UK and
Australia The GWAS stage has 75% and 33% power to
datect the loci of te effect sizes observed in stage-1 data
for the 12q24 wvariant {I:IR—ISJ_‘J') at a significance of
P<Sx 100" and P < 1077, regpectively. In the scan-step,
we detectod -wide significance of association with
PO for two SNFs on and srong evidence of assci-
ation with 17gl2-q22 SNFs, The twp mgions encompass
previously reported loci: SNCA and MAPT, mespectively.
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Figure 1 Contimmed

In addition, we confirmed, for the firg tine in subjects of
Euwropean ancestry, e sssociation of PD with 4pl5/BSTI,
recently identified in Japanese samples. Finally, we ident-
ified & mew locus om 12q24, potentially associated with
FD. Further replication smdies comducted in large case—
control samples are wamanted to evaluak the contribution
of this loces to PD sk

MATERIALS AND METHODS
Sample ascertninment and diagnostic criteria

The main characteristics of fe three case—control samples are
shown in Table 4,

Siage- subjects. The total number of cases and controls from
France inchuded in sage 1 was 1070 and 2023 controls,

respoctively,
= PD swbjects: Paticnts were recruited through the French
notwork for the study of Parkinson’s discase Genetics

188

(PG that compriscs |5 univemsity hospitals across
France, Defnite and probable PD was defined acconding
to standand eriteria. Definite PD required at least two of
three cardinal signs (skincsia andlor nigidity andior
tremor) and absence of exclusion critena (ophthalmop k-
gia, pymmidal or cerchellar signs, early dementa,
urinary incontinence or postmal mstability and prior
cxposun: to neuroleptic drugs), and a positive and sus-
tainedresponse to levodopa therapy. Probable PD required
atleast two ofthe five following criteria: the parkinsonian
triad, a good response to levodopa therapy and asy mmetri-
cal onsct, Mast {=>B{f%) of the PD cascs fulfilled the cni-
teria for definite PD. Patiens were selected in an cffort
toenrich 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 amgin, mostly French (v = 930). Subjects diag-
nosed genctically with known PARK mutations (SNCA,
LRREZ, parkin and FINKT) were excluded.

iy wog
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Figure L Comtmmed

» 3C ncurologically normal controls: The French Three-  group (Spencer er al, submitted), This case—control study

City (3C) cohort is a population-based, prospective
{4-year follow-up ) study of he relationship between vas-
cular factors and dementia, carmied out in three French
citics; Bomdcaux (Southwest Framce), Dijon {central
castern France) and Montpellier (Southeast France)
{ 165}, Participants { =9%000) arc non-institutionalized sub-
jeats, over 65 years of age, mndomly sclected from the
electoral rolls of cach city. Patients with Alzhcimer's
discase or other types of dementia, and individusls for
whom information on their dementin status during the
4-year follow-up was missing were further excluded.
Here, we used a sample of 2023 neurologically normal
subjocts matched on gender with PD cases, randomly
selected from all the panticipants.

Stage-2 subjecis. fn xilico replication sample;
gennme-wide asteciation dats with the WTCOC2 FD study

189

congisted of 1705 PD cases and 3200 controls from the 1958
Binth Cohort and from the OK Blood Services Controls (17),

Siage-3 subjects. De nove genotyping was comducted in two
independent case—control datsets from France (872 PD,
1440 controls) and Ausralia (635 PD, 424 controk). The sub-
jocts from France wene combined from three Fronch studies:
TERRE (207 cases, 468 controls), PARTAGE (313 cases,
593 controlz) and an extension of PING (352 cases, 378 con-
rols). The extension PDG study includes pationts who were
not available at he time of he stage-1 genotyping execution
and newrclogically normal spouses of PDG patients. In
cass, he mean age at examnation and the mean age of
onset of PD is 59 (30-86) and 30 (20—-84) yvears, mspectively.
The mean age of controls is §0 (31 -85) years In PART AGE,
patients and controls were identified sffiliates of the
Muntealitdé Sociale Agricole (M3A) from five French districts.
Parkinsonizn was defined a5 the presence of at least two car-
dinal signs (redt tremor, bradvkinesia rgidity, impaired
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Figure L. Contirmed

poaualn:ﬂms}.PDwmdaﬂnadaﬂrprmcnfprkna
somism after exclusion of ofher cawses of .
tﬂswcrﬂﬂmlysdcmdmmMSAdE]mmﬂl:
same diswicts and matched for sex and age (42 years)
DMA was collocied from saliva (Omgene kif). Cases and con-
rols have a mean age of 67 (37—-7%) years, and the mean age
of onset of disease is 63 (35-75) years, TERRE is bazod on a
similar protocol { 18], but DMA was collecied from bleod, the
mean age i cases and controds is T3 (46-82) years, and the
mean age of onset is 66 (3I9-80) years in cases
Australian swedy: Subjocts with P wene mecruited from
one private and two public movement dizonder clinics in
Brishane, Controls were eloctoral mll volunteers  and
pl:mtspmm excluding e subjocts demonstrating signs
{19). The mean age is T2 (34-105) and
?4 {33-107) years in controls and cases, respectively; the
mean age of onset is 59 (23-96) years in cases. Only

190

Caucasian subjocts were inchuded in stage 3; in the Awstrs-
lian study, anslyses wene reswicted to patticipans who

having four European grandparents (= 85%
British), There was no overlap botween the subjects used
in the roplication datasets and  thoese included in the
stpe-1 data. Written informed consent was obtained for
all participating suhjects and rescarch protocols  wene
spproved by Tocal ethics committees

Genotyping

Stage-1 genotyping. DNA samples of PDG cases and 3C con-
trols were tansforred o the French Contre Mational de (Géno-
typage. Firstsimge samples that passed DNA quality control
{QC) (1064 PD cases and 2023 controk) were genotyped
with Mhmina Humané(-(uad BeadChip and subjecied to
standard O procoduraes,

iy wog
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Sage-1 Stage-T Staged Total
Sean Replication Reqphication

Cemer FPremch UK Frendh - Amsimlan

(enodypang platfoem T bezerviren, 4510 00t i 48 Tl na {roddenirmte

Cases 1ms 1nas 1517 4xT

Sex ratiec MUP 14X 137 142

Agz: mean £ 51w T4 £ D6 (10 KA €90 & ELT 1345)

AR mean = S gt 459 = 118 &) G52 = 113 (0 613 = 124 (1350)

FH4 (%) 47 a 17

Consrok 154 pr. ] 1864 s

Sex ratia | MF) 133 [H:rd L%

Age: meaan =+ 3D (" TLT = 54 (1984) B i1+ 100

Totl 3y L] kx| 13319

umber of ssbjecis for which agelage of onsel of dmeas e 15 bmewm

Srage-2 genotvping. This WTCOC2 PD study sample was
genityped by the Welcome Trust Case —Control Consostium
using the Hlumina 650Y genotyping amay (Spencer & al,
submittod).

Stage-3 genctyping, Genotyping in the extended PIWG sample
wis camied out in the UMRSS 973 laboratory, using
predesigned TagMan  probes (C_S3TT0_I0V 621341
C_ 20330880 _10V m6T2I108; C_12096605_ 10/ rs1l1064524;
C_ITTS6TO 10 mdtadds®; C_ 1216796100 m4698412) on
an ABT 7500 Real-Time PCR sysiem Applied Biosystems,
Foster City, CA, USA), according to the mamfacturer’s
ingretions. Data were then analyzed using the 75 software
v.1i.l. The TERREPARTAGE and Australian o Wer:

using the Sequenom MassARRAY platform, with
the iPLEX prowcoel (Genoscreen, France), The basic proicol
involves a multiplex primer exension followed by matrix-
assisted laser desorption ionization-time of fight mass spee-
troscopy defgction, In order to avoid any genotyping biss,
cases and controls were randomly mized when gonotyping
and, laboratory personne | were blinded to case—control statis,

Quality control of France GWAS scan data

Various stringont QC filiers were appliod to remove poorly
performing SMPs and zamples using tools implemented in
PLIMNK version 1.7 (20).

SMNPF QC: Markers were memoved if they had a
genotype-missing mte =003 or a minor allek fequency
(MAF) < 0.05 or a Hardy—Weinberg P < 107, This SNP
QC sep lad to the removal of 74660 autosomal SNPs.
Thuz, stbsequent analyses were based on 492 929 ENPs

Individeal (0C: Samples were removed based on standard
exchsion criteriz call mie of <96% (22 subjects), inconsi-
encies between reported gender and genotype-detormined
gender (11 subjects) and genetic relatedness
(identity-by-descent estimate >~0.14; & subjects). Applying
these OC filters led to the removal of 39 subjects (14 cases,
25 controk).

Populaton stratificatdon and principal compone of analy-
sk To detect individuals of non-European ancestry, we

191

thinned the SNPs to reduce LD i a set of 35 193 SNPs. To
thiz end, we removed SNPs from the exiensiva megions of
LD{CHE2, CHRS, CHR6G, CHRE, CHR11) (21}, and excluded
SNPg if any pair withina IR00-5NF window had r= 02, Cur
stage-1 genotype data wene then merged with genotypes at the
same SNPs from 381 wnrelated European (CEU), Yoruban
(YRI) and Asian (CHE and IPT) samples from the HapMap
project, Principal component analysis was applied using
EIGEMSTRAT {22). The two PCz clearly separated the
HapMap data inty three distinet clusters according to ancestry,
and most of our stage-1 samples wore ¢lustered with the
HapMap European samples (Fig. 3). Thiry-two samples
appeared to be ethnic outliers (including one subject clearly
sharing Affican ancesry) from the European cluster and
were excluded fom further analysis, The fimal post-QC scan
sample comprized 1039 PD cases and 1984 controls,

Statstieal analysis

Associstion analysis of the genotype data was conducied with
PLINE {30

Sirge-f amociaton analyser. Logistic regression was used 1o
study the allelic sssocistion betwoen each SNP and PI) assm-
ing an additive genetic model. Our analysis was based on
492929 SNPs, and on a conservative -wide signifi-
cance threshold of (UD5/492 920 = 107", The distribution of
e asseciation resulls was found to be marginally inflated
(madian ¥ =0521); genomic inflation factor A=1.14
(A = 1. 10). Logistic regression amalysis adjusted for the
two fist PCs of the EIGEMSTRAT amalysis revealed a
genomic inflation of 103 (median y* = 0472). As for pur
primary analyses, we applied the genomic inflation correction
methed (23); the median of the GC-comected ¥° valie was
0447,

Sensithylty analyses: Two funther analyss wene conducted
0 assist in te intorpretation of results of the identified GW AS
SMPs. We performed age-adjiusted mgnession analysis and
conduced subgroup analyses of two sublypes of cases
against all controls, Cases with a dizease onset before 50
years (n =428) were classified as ‘early AOQ", and cases
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having at least one fist-degree relative with FD (n=4352)
ware classified as ‘'FH+",

Sipge-2 in silico asrocietion analyses. Statistical datw (ORs,
effective sample sizes and nominal P-values for each of the
50 top SNFs) in the UK sampl were obtained from the
WTCC2 PD stedy group that used similar analytical
methods (Spencer & al, submitted).

Surge-3 association analyses, For the de nove meplication
slge, we computed asociafion statistics with the Maniel—
Haenszel teat to control for the potential confounding owing
i the geographical center (France versus Australia) for the
five SNPs replicated at stage-2. Using raw genotypes from
all the study samples, we computed similar stratified (France
versus Ausralia versus UK) association statistics in the come
bined (stge-2 + stage-3 and smge-1 + stage-? + stage-3)
dats

The PAR amociated with the detected wariants was osti-
mated with the following formula; PAR =p (OR-1Y
[MOR-1) +1], whem p is the frequency of the risk allele in
controly, and OR & the odds ratio associsted with the risk
allele.

AUTHOR CONTRIBUTIONS

S.L. supervised DINA sampling, TJC.C MV, EB,FD, PP,
PD,FT,AD. and AB. recruited patients; J.C.C,, AD, and
AB suporvised clinical work; D.Z, and ML, supervised PD
and 3C GWAS genotyping and DNA QC work; SL. and
JCL. supervised genotyping of staged samples AE
ICL, MAL, CT, GDM, amd PAS. confribuied to
stge-3 replication; M8, ASP. and MM. execuied QT ans-
Iyses amd performed statistical association analyses AE. A B,
and MM, were involved in obmining funding; MM, drafted

192

e colored in blee and e romaiming sudy

the manuscript and S L, AB. and AE, contribued to the
writing of the fieal version; A B. and MM. conceived and
oversaw the design and execution of the GW AS,

ACKNOWLEDGEMENTS

Thee authors are grateful to the patients and their Emilies, They
thank e DMA and Cell Bank of UMR_S975 for sample prep-
aration. We thank the members of fe 3C eonsortiuvm: Drs
Annick Alpérovitch, Claudine Berr and Jean-Franeois Darti-
gues for giving us dhe posdbility to use pant of the IC
oohort. This study makes use of dats generated by the Well-
oome Trust Case—Contrel Consortium, A full list of the inves-
tigators who contributed to the gencration of the data is
available from wwwowicoc.orguk.

Couglies of Interest sintemendt. The authors declare no compet-
ing financial ineness,

FUNDING

This work was supported by the French Mational A gency of
Rescarch [ANR-0H-MMNP-012),

REFEREMCES

i Lesage 5 amd Hoce, A, (2005} Padonson's dissase: fiom monogemic
forms i gemetic seecepdibility factors. Miew. bl Crewer, 18, H4E-R39.

1 Maagmore, [ M., De Andrade M, Lesnick, T, Swain, K 1, Famer,
ME Rocoa, WA, Fard, PV, Przer, K A, Cow, DR 2md Ballmger,
T 200%) Highresoletion associon sedy of
Padcinecen dissass dwe f M Gese. | TT, 881893

31 Pag, HC  Scholz, 8, Matarn, M., Simon-Sancher, |, Hemandes, [,
Britiom, A, Gribbe, 1R, Lamgeleld O, Stieged, ML, Scymick, L eval.
{2006} Genome-wids penofyping in Parkisson's dissmse and
maralogically noemal contmls firs stage sahysis and pablic reegse of
da Lovecar Newral, &, 931-916

iy wog

DLOZ "Dl JBQUBDET UD CORPURY UB'S “BIUCHIED j0 lremauin & Bicrsguwnol



Annexe 2 : Articles publiés et en révision

4 Myers, BH. (2006 Considers ons for genomew de association shedis in
Pascirsom dissase dwe J Mo Ceser. T8 1081 - 1082

% Satakee, W, Nalmbeyashi, V., Mizsa, [, Hood, ¥ Tin, O Kuba, M,
Kawagmehi, T, T—aﬁ..T 'Wi.ta.te M, Takeda, A ezal (2005
Canomesaide stady identifi variants ai fomr boed ag
gemetic risk factom for Parieson's disense. Mar Gamer, 41, 1305 - 1307,

& Simem-Saencher, L, Schabe, C, Baa, LM, Sharma, M, Gibbe, LR, Berg,
I, Patase-Buir, O Lichimer, P Schol:, W, Hemands DG o el
009} Genome-wide association stdy mvenls geretic sk enderhing
Pascimson's diseass Mar Cresre, 41, 130613012

T. T, C, Kesoy, R, Massir, B, Lee A, Villoshads, P, Klaesbog, L,
'c'h.mu-m, mi-l'_l:]’dm J\_E_Ralun_,lu_n‘all'm]

pean pap of meey
f ive markem for dini fhvingg amnong & verse Ewropsn e
prpe. Mol Med 18, 371 - ey

tmn..wut.m Laseefle, LC, Dewefme, AL, Haher, C,
Pagh, EW,, Dobeary, K P, Gasella, 1P Wichals, W.C._, Fomad, T.
a al (2009} Genomewids association smdy for mesceptibiliiy
pmea contritating b0 fomilia] Pasideson dicsase Bl Oroser, 134,
293 s08.

9. Healy, DG, Abow-Sleiman, P, Lees, AL, Casga 1P Jroimm, N,
Bratia K, Hingommd, AD. ond Wood, NW. [M)Tugﬂtud
Pascinson’s disease lﬂl‘mﬂrﬂim Meswrol.
Newronerg, Pryckiamry, T8, B62 985

10, Fhang, J, Song, ¥, Chen, H and Fan, D (2003} The tan gene baplonpe
Bl comierg o sescepdit ity fo Pariomson’s dissase B Marol , 53,
13-

11, Zhamg, b, Stwerge, TLL, Gmves, P, Degaif, LM, Grissom, 5.1,
Colties, FH_Li, L, Zadin D.C. and Blackebear, P (2006)
Hentification of potensial mrgs penes for RFX4_v3, atmunscrption facior
ol br bain developmend. J Mewrookewr., 98, 880 £75

12 Chan, C8, Gerder, 5. and Semeder, T (2009) Caledem beaners tasis,
aslactive vl nevab hity and Parlonecn's dissss Tramads Mesoued | 32,
9154

13 Glaser, B, Krov, G, Bay, N L, Gresa, E, F domovan, MO, Craddeck,
M aned Oraven, M1 (3005) Bessifiation of a potential hipola sak

193

Human Moleculer Genetics, 2000 13

haplotype i e gene enonding the winged-helix tmrsoriprion facor
RFX4. Mbl. Papokiary, 18, 20917,
14, Coolisom, W, Liang, L, Abecasia, G, Maffist, M and Lastmop, ML (2005)
complex dissans gans with glohal pere expeasion. Mar Reu
o, 10, R4 159

15, Myers, AL, Gibbs, LR, Webster, 1A Hobrer, K, Fhan, A&, Markwe,
L, Kalewm, M., Leumg, D, Bryden, 1 Nadh, P. eral, (2007) A sunvey of
gﬂb-mﬂ#mmk remar, 39, 14541499,

16 Al ich, A b fioiors amd risk of dementia: desigm of
ﬁehﬁl}lghdylndhduwudkﬂypqﬂmm
N ospidemiology, XX, 316328,

17. Welleome Trest Case Conteol Consctl sm (3007} Gesome wide
smociation seady of 14 000 cases of seven commeon dissases and 3000
whared comirols Measee 447, 651 - ETE

1E. Efz, A Claved, | Rathous, P Moban, F_ Galesasd, J P Delemose,
B, Alpmovich, A and Trowsia, O {2009) Profecs onal exposse 0
pesticides amd Pariomson disesse. dms Mearol, 66, 494 204

19, Sethedand, G.T., Halliday, GM., Silbeom, P A, Mastsglia, FIL, Rowe,
[H_ Boyle, RS, O ssllivan, )0, Ly, T Willton, 810, and Mellice, G D
{200} Do pohymarpidems 1o e fumilial Paricdnsconism pemes condrids
o misk for ic Padricson's disease? Mov, Disord, 24, £33 5038

i Parcell, 8, Neale B Todd-Brows, K, Thomas, L, Femsim, MoA,
Bengder, D, Maller, 1, Sidar, P, DaBilnet.P_L.My M.Lu.ltli‘m‘.l'}
PLINE: a wool sed for whob
imiage sl dw f HnGﬂ.u: al, 555 .‘-’H

21 Price, AL, Weale, ME  Fatiersom, N, Myers, 5 R Need, AL Shiooma,
KV, Ge D, Rotter, 11, Torrea, B, Toyl oo, KD ar ol {3008} Lomg.range:
LIream confomsnd ganome amrs in admined popmlsions. . J Mo,
emar,, B3, 132 135 awthor reply 132139,

i Price, AL Patierson, NI, Mlenge, R M Weanhha ME. Shadick N
mad Redch, D, 000y Principal components analysis cormecds for
st fieation in genome-wids pssociation stedies N (awer, 38,

S04 0.

. Devin, B ond Rosdar, K {1999} Ganomic comtmn] £ snscoation atadies,

Boweides, 55 997 1004,

DLOZ "Dk JBGUESRT LD CORDUE!S UB'S "BWCIED §0 remanin & Bospwnolpogn Sy wog pepecumod



Annexe 2 : Articles publiés et en révision

Bivariate association analysiz in selected zamples: Application to a GWAS of two

Bone AMineral Density phenotypes in male: with high or low BMD

Saint-Pierre Aude’, Kaufman Jean-Mare®, Ostertaz Apnes’, Cohen-Solal Martine®,
Boland Anne®, Toye Ezatie’, Zelenika Diana®, Lathrop Mark®, de Vemejoul Marie-
Christine’, Martinez Maria'.

! INSERM U563, Toulouse, France: * Department of Endocrinology and Unit for

Osteoporosis and Metabolic Bone Dhiseases, Ghent University Hospatal, Belgium; 3
INSEEM U606, Pans, France; * Centre National de Genotypage, Exty, France

Eunning Title: Bivariate association analysiz in selected zamples

Eey words: Bivariate association; GWAS; BMD; Ostecporosis

Comresponding  author: Aude Saimt Prerre, INSERM U363, CHU Parpan, 31024,

Toulouse, France; Tel: (33)563 74 45 87; Fax: (33)562 74 45 58; Email: aude saint-

preme(@imserm fr

194



Annexe 2 : Articles publiés et en révision

Abstract

Crar specific aims were to evalnate the power of bivanate analy=is and to compare its
performance with traditional univanate analysis in samples of unrelated subjects under
varving sampling selechion designs. Bivanate associabion analysis was based on the
Seemingly Unrelated Begression (SUR) model that allows different genetic models for
different traits. We condected extensive somulatons for the case of two comelated
quantifative phenotypes, with the Cuantifative Trait Locus makmg equal or unequal
contnbutions to each phenotype. Our simmlation results confirmed that the power of
bivaniate analysis 1= affected by the smize direchon and source of the phenotypic
comelations between frams. They also showed that the opiimal samplng scheme
depends on the size and direction of the mduced-genetic comelation. In addibon, we
demonstrated the efficacy of SUR-based bivanate fest by applying it to a real Genome-
Wide Associahon Study of Bone Mineral Density values measured at the Lumbar Spine
and at the Femoral Meck in a sample of unrelated males with low Bone Mineral Density
(LS Zscores ==-2) and with high Bone Minesal Density (LS and FN Zscores =0.5). &
substantial amount of top hits in bivanate analysis did not reach nominzl sipnificance m
any of the two single-trait analyses. Altogether, our studies suggest that brvanate

analysis 15 of prachical sipmficance for GWAS of comelated phenotypes.

[
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INTRODUCTION

With the availability of high-density maps of simgle nucleotide polymorphizms (SNFs),
association studies have become popular tools for identifying zenes underlying complex
buman traifs and diseases. For most curmrent populafion-based genome-wide association
studies {GWAS) statistical power 15 often limited due to the complex interplay among
factors that influence the stiolozy of diseases | Increasing sample size and multilocus
or multivaniate statistical analyses can improve the power for detecting association.
Sample size 15 offen restncted due fo genotyping costs and hmifed sample resources.
Several studies have demonstrated that analyzng samples selected with extreme values
can be more powerful than analy=ing samples randomly selected from the pap‘ulalim“.
In addition to usmg selected samples, another approach to mereasing associabion test
power1s to perform joint analysis of multiple correlated phenctypes. For many commen
multifactonal traits, several correlated phenotypes are usually recorded for each
mdividual dunng sample collechon, but most often the phenotypes are analyzed
separately in a umivanate framewcrk. Joint analysis of comelated phenctypas can
theoretically provide greater power than that provided by analysis of mdividual
phenotypes . Multivariate analysis can also alleviate the multiple testing problem,
caused by testing different fraits separately, and thereby improve the ability to detect
genetic variants whose effects mtou:ma]lbnbedebecmdinmtraﬁmanal}'sizs.
Several mmltivaniate approaches have been applied to linkage stadies of comelated
complex phenotypes, s osteoporosis and bone-related phenotypes **. Similarly,
vanous methods, often based on Generalized Estimating Equations (GEE), have been
propesed for performing multivanate association tests on population- or family-based
data ™™ Of the two studies that have investigated the power of bivariate association

test in population-based data, one applied the restricted bivanate association test that
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assumes same Quantitative Trait Locus effects on each trait '* ™*. Such constraints in the
model may have overestiimated or underestmated the relative performance of brvanate
over univanate analysis. Finally, GWAS stedies using multivanate analysis are rare,
especially in samples of subjects selected through their phenotype values, and further
imvestigations using this approach are warranted g

To thos aim, we evaluated the stabistical properties of joint associabion analysis of two
correlated quantitative fraits in samples of umrelated subjects through simulation stadies,
uzing the Seemingly Unrelated Eegression (SUR) bivanate model that allows for
different QTL effects on traits. The evaluation was conducted under different sitnations
according to the sample selection demign, penetic effects and residual comelation
between the traits. We demonstrate the efficacy of SUR-based bivanate test by applying
it to smumltaneous GWAS analysis of two correlated bone phenotypes, Bone Mineral
Density (BMD) at the Lumbar Spine and at the Femoral Neck, which are major nsk

factors of osteoporosis.

METHODS

STUR-baszed bivariate model

The Seemmgly Unrelated Regression (SUR) model ica generalization of a classical
linear regression model that consists of several regression equations with potentially
different sets of explanatory vamables. It thus allows for a differential effect of
explanatory vanables on phenotypes as well as the pessibihiy that some vanables maght
be assocated with only one trait Let’s M be the total number of unrelated subjects
{i=1....M}, each having observations on two phenotypes y;; (j=1.2). Conmider a system of
2 equations, whare the jth aquation is of the form: y; =3 x i + e; ¥;15 a Nxl vector of

the phenotypic values, Xj 15 a (Ej+1)xN matnx of explanatory vamables wath Ej
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represenfing the number of explanatory vanables in the model for phenotype j excluding

the intercept, 8, =(8].8/.... 8¢ }' is the (E+1)xl vecior of coefficients and & is a Nxl

vector of the residuals emrors. The system of SUR can be wiitten as:

CHG 2lBHE) o

#) L0 KA ) s

The SUER model allow for cross-equation comelabon of the residual terms. The
covaniance matnx of all the residuals 15 assumed to be normally distributed with mean 0
and covariance matrix E{es’) =Q=F®], where I, isa Nzl unit matrix and T a 2x2
matnx with the followmg form:

s o rExoo @
rEx0,0, a;

o, and ¢7; are the residual variances of Y7 and Y3 respectively and tE is the residual
comrelation between V) and Y2,

The SUR model is astimated using the zeneralized laast squares method where the
covanance matrix £} 1s first estimated using ordinary least squares regression mn system
(1). Linear restrichons on coefficients can be tested by an F test. The F statishc for
systems of equations is- F = [ (CBY ' (C cov (B3 V2 (CRYI /2

where, C is the matrix of resirictions on coefficients. Under the mll hypothesis_ the F
statistic has a ceniral Fisher distribution with 2 and 2xN-E degrees of freedom where K
iz the total number of estimated coefficiants (K=K +K.+7). The goodnecs of fit of the
whale system can be measured by the McEloy's r-square (RY). R? is the proportion of
co-variance due to X tzking into account the residnal matrix covarianee 05

Here, we applied the SUR model to test association to two confimuous phenstypes in
unrelated subjects genotyped at one SNP marker, and ¥;is the Nxl vector of genctypes

at the SNP. Under an addittve model the genotype for each mmdividual i noted g, 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 2 were
freely estimated. Under the mmll hypothesis of no association to either ome or both
phenotypes, the F statistic has a central Fisher distribution with 2 and 2 x (N-2) degrees
of freedom. Separate associahion analyses of Y1 and Y3 can be conducted wsmg
traditional univariate linear regression model: ¥j= g x [} + &j, where v;. g, and [} are as
deseribed above but now e; is assumed to follow 2 normal distribution N (0, o). The
null hypothesis of no association (fj = 0) can be tested against the altemative (f # 0)

with a Student statishic (t-test) with N-2 degrees of freedom.

Simulation study:

We considered geneic models of complex traits and specifically tned to generate
comrelated data mumcking as much as possble our real Bope Mmeral Densaity (BMDY)
GWAS data (see below). Smee a strong (~{.5} and positive phenotypic co-vanation
exists for BMD values at the Lumbar Spine (L5) and at the Femoral Neck L'Fﬂ'jﬂ,we
generated data for two positvely correlated quantitative phenotypes. Further, m real
datasefs, as camsal loci usually contnbute a small proportion to the total phenotypic
comrelation, residual comrelation approxamates phenotypic comelation between trazts. It is
also more realistic to assume that the inwestigator has a priori knowledgze on the
magmitude and sign of the co-vanation of the studied phenotypes than on the magnitude
and sign of the {TL effect on each phenotype. Therefore, in all our scenanes, the sizn
of the residual correlation (fE) was positive, but the sign of the imduced QTL comrelation
(r5) was either positive or negative Also, ouwr BMD GWAS study used a sampling

design, with extreme truncate selection of unrelated males, aiming o mprove power.
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Therefore, we also generated samples of subjects drawn from the extremes of the
phenotype{s) population distrbution.

The main scenarios and parameter seftings are showm in Table 1. The different settings
allowed us to generate data for 2 QTL having same or different effect on the two
positively comrelated phenotypes, and the two sowrces of co-vanaton (QTL and
residual) have same or opposie sign. Brefly, we assumed a bi-zllelic QTL having
additive effects (3) on Y; (=1.2), with ounor and major allele frequency q and p,
respectively. The QTL contmbution to ¥jis the trait-specific QTL hentability, ]1?]'. Here,
we focnssed our power myveshgation to QTLs explaming a relatively small part of the
trait vanance, 1e., from 0.5% to 3% which, for complex fraifs, seemed to us more
realistic. The genotypic means {mg) of Yj are equal to 2q x 2j, (g-p) x 2j and -2p x 3
when k. the number of minor alleles, s equal to 0, 1 and 2 respectively and with a; =
*J'[h!j.n"lpq]. We vaned the sign of aj: both were of same or oppesite sign and the QTL
comrelation (1) 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., trait value =-2) and 30% (Le., trait value ={.5) left
and right tail of the population distibution of Y1 (denoted as 51). Third, we mcluded Y2
in the selection design, that is, we selected subjects from the 2 5% and 30% left and
nght tail of the population distribution of Y1 and Y2 (denoted as 52). These truncate
selection entena {frait value =-2 or ={.5) are the valnes we have nsed i our real BMD
GWAS. Under 51 and 52, we generated samples with equal oumber of subjects drawn
from the left (N/2) and the right (N2} side of the phenofypes distributions.

Traits values of N (300, 100{0) unrelated subjects were generated zs follows. For a given
combination of parameter values (iE, b’y bYy, 13}, we first draw QTL alleles from a

binomual distribution with parameter g, and bmlt genotypes wnder Hardy-Wemberz
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equlibnum Then, condiionally on the zenerated genotype gy (k=0.1.1), we jomthy
drew the values of ¥ and Y3 via a bivariate normal distribution with mean (my. mg)'
and variance matnx {} given m equation (2). Third, under sampling 51 or 52, we
apphied the comesponding truncate selection, that 1= indniduals not folfiling the
selection cntena were withdrawn from the sample. Steps 1 to 3 were repeated untl
reaching the required left and right truncated sample sizes of (72} subjects.

Each replicate was analyzed with SUR-based bivanate and with twro separate univanate
analyses usmg the systemfit package of R software (hitp./'orwey T-project ope) using the
genotypes at the QTL, that is, the SNP 1s the cansal vanant. The mean and standard
deviation of each asseciation statistic (F test and t;. ty tests) were denved from E
replicates. Power and tyvpe I emror rates of each association fest were calenlated as the
proportion of replicates with a test statistic exceeding a given theoretical threshold (R}
value, at nominal significance levels, 0=5%, 1%, 0.1% and 107 Type 1 emors were
estimated in the settings were h'1=h’=0 with E=20 000 replcates. Power rates were
derved with E=1 ({00 replicates. To compare the performance of bivanate and that of
univanate association analysis, we computed the propertion of replicates where t; and t2
were both lower than B0t One mimus this proportion estmated the probability to detect
assoclation to either ome of the two phenotypes. To admst for the two umvanate
association tests, we apphed the Bonferrom correction, that is, we used the theoretical

thresholds Ra/2.

RESULTS
SIMULATION STUDY
Tables 2 and 3 present the mean (and sd) association statistic of the SUR-based

bivanate (F test) and of the tradibional uwnivanate tests (t test), respectively when N=1
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000 for 66 scenanos under the alternative hypothesis and when g=0.4. For a given QTL
hentability value, the results did not vary, as expected, with q.

Bivariate association statistics: In randomly selected samples, the results in Table 2
show several well-established power fizures. First mean F stahishics of bmvanate
association analysis increase with the size of the trait-specific QTL heritability (b
andfor b) imespective of fG and <. Second, the power is highest in presence (xG=0)
than in absence (rG=0) of plettropic effects: the laghest power is achieved when rG=-1,
that 15, when the comelation induced by the QTL effect and the residual comelation are
opposite n sign. Third, the results also confirm that the power of bivanate asseciaton
test vanes with the size of the residual comelation: when rG=0 or rG=-1, the power
mncreases with rE; comversely, when rG=+1 it decreases with rE. These general trends
are observed urespective of the samphing selection designs. Applying extreme truncate
selection mereases the power of bivanate association analysis, but the optimal selection
design depends on the true genefic model When rG=0 or riG=-1, extreme selection on
one trait (51} iz more efficient than extrems selection on both traits (52). Conversely,
when rG=+1, 52 15 more efficient than 51. Overall, under Su or 51, the highest mean F
statistics are obtamned when rG=-1, mrespective of 1E. Under 52, the highest power 1=
achieved when rG=+1 or when rG="1, dependmg on the size of E. Interastingly, when
the traits are moderately (rE=0.20) correlated, mean F statistics have greater values
when rG=+1 than when rG=-1.

Univariate association statistics Table 3 shows again several well-established power
figures. In randomly selected samples, the power of umvanate analy=is increases with
the QTL beritzhility (h'1/h’) and vares little with the size of the residual comelation,
1E. For phenotype Y. under a given QTL hentability &21} valee, the mean statishe

values of all models are simlar in the randomly selected samples. Applying extreme
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truncate selechon increases the power of univanate associabion analysis of Yy Under
51, the power remains similar whichever rz. Under 52, the power 15 the highest and the
lowest for the pleiotropic models rG=+1 and rG=-1, respectively. When rG=-1 or rG=0,
the power of umvanate associabion analysis is greater under 51 than under 52. The
reverse trend i1s obtzined when rz=+l. For phenotype Y3, the power of unmvanate
analysis depends on rs and rE. Further, applying extreme selechon does not always
lead to 2 gain m power. Indeed, when rG=1 the power of wnivanate analysis 15 the
greatest m the unselected samples (Su). When rG=0 the mean t statishc values m the
selected samples are hiased and inflated. The magnitude of the bias 1s greater under 52
than under 51. Under 51, the baas increases with rE.

when rG=+1: the power of each separate umivaniate analysis is improved over that m
randomly selected samples. When rG=-1. applying extreme truncate selection leads to
both a substanhial gain and decrease in power for Y1 and Y2 respectively. For the
situations m which the (JTL does not exert pleiotropic effects (rG=0]), the highest power
of univanate analysis of ¥ is obtaned i the selected samples. However, the mean t
statistic values for Y2, the tratt no associated to the QTL, are also mereased. Type I emmor
rates of separate univanate analyses may thus be mflated, especially m selected samples
and when the residual comrelation 1s high

Type I error rates: When the QTL/SNP has no effect on Y and Y5, the values of the
mean and standard deviation of both bivariate and umvanate association tests are close
to the theoretical values, regardless of the residual comelation, nunor allele frequency of
the studied SNP and of the selection sampling design (Supplementary Table 1.A).
Indeed, SUR-based brvanate and each separate univanate association tests have correct

type I emor mates (Supplementary Tzble 1.B). However, the false-positive rates of

10
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unrvanate associzfion analyses for detecting associabion to erther or both the two trais
are, as expected, inflated: the estimated rates are roughly ftwo tomes higher than the
theoretical rates. Applying 2 Bonferroni correction (denoted as U_b) leads to slizhtly
conservative signaficance levels, espemally when the residual comelation between the
traits 15 strong.

Power comparizons : The power to detect association to either or both of the two traits
uzing SUR-based bivanafe analysis was compared to the power of separate unranate
analysis of Y1 and Y2 adjusted for mmltiple testng by the Bonferrom comechion
{(denoted 2z U_b). Figure 1A shows the power curves (at significance of 107) against
the QTL henitability (h%;, b*) when N=1 000, for moderately (rfE=0.2) or strongly
(rE=0.6) corelated traits. Power curves under 51 and 52 are shown m Figure 1.B,
when h% =h%=0.005, ¥=1 000 and rE=02 or 0.6

In randomly selected samples (Figuwre 1.4), the relahwve advantage of SUR-based
bivanate over nmvanate associabion analysis 15 more obvious when rG=-1 andfor the
traits are strongly comelated (1E=0.6) but also when rG=+1 and the traits are moderately
comelated (rE=0.2}). Under 51 (Figure 1B), 5UR-based bivanate 1s shghily less
powerful than univanate analysis when rG=+1 and rE=0.6 or when rG=0 and rE=0.2.
For strongly comelated traits, the power rates are equal fo 94.5% (SUR) w=. 29.3%
(U_b) when rG=1; 44.0% (SUR) vs 32.3% (U_b) when rG=0; 36.8% (SUE) vs 39.9%
{U_b) when riG=+1. For moderately comrelated traits, the power rates are equal to §4.6%
(SUR) vs 31.7% (U_b) when rG="1; 32.9% (SUR) vs 34 9% (U_b) when rG=0; 43.7%
(SUR) vs 32.6% (U_b) when rG=+1. Under 52 (Figure 1B), SUR-based brvanate
shows same or shightly lower power than univanate analysis except when rG=1 or
when rG=0 and rE=0.6 where 1t outperforms unrvanate test. As already noted above

selecting on ¥y (S51) 15 the most efficient samphing design when rG=-1 or when rG=0

11
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and the traits are strongly comelated (tE=0.6). Selecting on both traits (52) is the most
efficient desizn when 1G=+1. Overall, when rE={.6, the power of SUR is the greatest
{94.5%) when rG=-1 and under 51, while the power of univariate analysis is the greatest
(56.8%) when 1G=+1 and under 52. When rE=0.2, the power of SUR and univariate
analysis are both the greatest (72.5% and 72.9%) when 1G=+1 and under 52. As shown
in Supplementary Table 2, all these trends are confirmed under various parameter

setfings.

ANALYSES OF EMPIRICAL BEMD-CENOME-WIDE ASSOCIATION DATA
BAMD CWAS data: Subjects were recruited from the Network in Furope on Male
Osteoporosis stady ~. Subjects selected from this cohort were unrelated males = 18
and = 63 years of age In addition. the subjects were selected by bone densitometry
{measured at the Lumbar Spine and at the Femoral Neck) criteria, having either low
BMD (LS-Z-scores =-2, n=175) or high BMD (both LS- and FN-Z-scores =0.50,
n=155). Further detail: of the study sample are provided in Supplementary Table 3.
Genotyping was carned out at the Centre National de Génotypage (CHNG, Evry, France)
using the Tlumina 370K platform SNPs and DNA data were subjected to standard

quality control analyses with PLINE 5

(detailzs are prowided in Supplementary
Association amakysiz: Our primary analysis was the joint association analysis of LS-
Zsecores and FMN-Fscores by means of SUR-based bivanate test For comparison
prpose, we alse applhed separate umvanate association analyses of LS and FN Z-
scores. We used single marker analysis assumimg additive genetic effects. The mean F
statistic of ouwr SUR-based genome-wide association amalysis was equal to 1.018

{5d=1.022, median= 0.70). The mean t statistic of LS and FN were -0.0167 (sa=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 mflaton of wnvanate as well as brvanate
association analyses.

Eesultz: SUR-based brvaniate analyses identified a substantial mumber (33) of SNPs
with strong evidence of association (P-value=10"). Interestingly, several of the
identified SMNPs famled to reach nominal (P-value =3%) mgnificance under separate
unrvariate anakyses for either one or the two BMD phenotypes. Genome-wide brvanate
and mumivanate association results were compared in terms of statisfical significance and
ranks of the SNPs identified in exther one of the two approaches. For each SNP, we kept
the lowest P-value (denoted as Best U) of LS or FN umivanate associabon anabysis.
Umivanate P values were not comrected for multiple festing. We ranked the Best U P-
values from the lowest to the highest We similarly ranked the Pvalues from SUR-
based bivanate analysis of LS and FIN. Figure 2 plots the sipmaficance levels m each
procedure for the top 100 most associated SMNPs identified from SUR-based (Figure
2 4) or from univanate (Figure 2 B) analyses. We found that 3 majonty (52) of the top
SMPs m SUR-based bivanate analysis also show strong (P=3xl D-‘) association signal m
unrvariate analyses. For a substantal pumber (16) of the remaining SNPs, univariate
analyzes fail fo reach nominal (P=3%) significance (Figure 2_4) On the other hand_ all
of the top 100 SNPs in univanate znalyses (Figure 2.B) are also hughly sigmaficant
(P=8x107") in bivariate analysis. Table 4 shows details of the association results for the
top 10 SNPs in SUR-based and in each separate umivanate amalysis. The table also
shows P-values and ranks found in each of the two other procedures. The genshic
contributions (R values) of the 10 top SNPs are not great, as expected for any relatively
common polymorphic locus. Three of the top 10 SMNPs from bivanate analysis also rank

well {Le_, are in the set of top 300 SNPs) mn umivanate analyses of LS andfor FN. They
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are located on 6425: rank=2, P=13x107 (LS) and rank=1, P=12x10°" (FN); on 15q14-
ql5: rank= 2 635, P=8 4x10 (L5) and rank=3, P=1 Tx107" (FM); and on 22q13: rank=1,
P=3.5x107 (1.5) and rank=8, P=3x10"" (FN). All the remaining 7 SNPs show a much
stronger association signal in bivariate than in univanate analyses, including 2 of the 3
best SUR-based asseciation sigmals. For the most sigmficant result on 22g11.2
(P=5.44x10%, the QTL explains 3.85% of the joint (cojvariance of LS and FM. This
value hkely over-estimates the contnbution m unselected populations. Nonetheless,
univariate anatyses failed to detect association (P=0.07) with this SNP. Conversely, all
top 20 SNPs identified from univanate analysis of either LS or FM belong to the set of
top 42 SNPs from SUR-based bivanate amalymis. Otverall, our analyses showed that
unrvariate analysis did not identfy new strongly associated SHPs as compared to those
detected m bivanate amalysis. Conversely, SUR-based analysis identified strongly
associated SMPs that were not detected in unrvanate analysis.

Onar study used a design, wnth extreme tuncate selecton of unrelated males, aimng fo
improve power. The approach of studying samples drawn from the extremes of the
population distmbution of BMD has been nsed m several linkage studies of BMD
variation . but rarely in association studies . and to our knowledgze, never m
samples drawn from the population of males. Dhie to our relatively small GWA sample
zize, no SNP showed evidence of association to either one or both BMD phenotypes at
genome-wide significance threshold of 1.7x107 (0.057 298 783 SNP:). However, we
used an extreme tuncate selection design that, as shown by our simulation studses, has
mereased power over unselected samples. Our SUR-based bivanate association analyses
identified strong association (P<8.4x10%) with 3 genomic regions (6221, 15g14 and
22q11). These SNPs have not vet been reported to be associated with bone density m

previons GWAS **. Two of them, on 15914-15 and 22q11, are located in genes that
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are known to be expressed in skeletal muscle ****: GLUT 11 encoded by SLC241J on
22ql] and R¥R3, on 15g14-15. Because muscle confraction has a major impact on bone
density, this might represent an indirect role of these genes on bone densify These
genetic vamnants, whether they are site-specific or possibly shared (pleiotropic), may

warrant further follow-up genetic studies cn BMD and other bone-related phenotypes.

DISCUSSION

We have evaluated the performance of brvanate associafion analysis based on the
Seemingly Unrelated Regression (SUR) model, which allows different genefic models
for different traxts. To our knowledge, this is the first study to speafically denve the
power and the relative performance of bivanate association analysis m selected samples
of unrelated subjects. Our main reslis coincide with well known power fgures % and
confirmed that brvanate association analysis outperforms univanate analysis when the
QTL exerts pleotropic effects and the relafive merease m power 15 greatest when
comelation of the (JTL 1s opposite in sign to the residual cormelation. The most powerful
samphng selection design vaned with the genetic model, specifically with the mize and
the direction of the mduced-QTL comelation Applying truncate selection on one trait
was found the most efficient sampling desizn when the genstic and the remudual
comrelations are opposite In signs. The same most efficient desizn was found when the
QTL does not exert plelotropac effects: the power of the S5UR-based brvamate
assoctation test was found as good as or better than that of vmivanate 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,

applyimg selection cmteria oo both traits was found the optimal sampling selection
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design. Under this sampling design, the performance of SUR-based bmvanate test
relatively to unrvanate analysis decreases with the size of the residual comelation.

So far, two studies have investizated the power of bivanate association i unselected
population-based data, and they both apphed bivanate association test based on
Generalizad Estimating Equations "%, The former applied a general GEE-based model
that allows, as the SUR model, for different TL effects on the two traits. The second
study uwsed a GEE-based bivanate model that assumed same QTL effects on the
phenotypes. Onur resulfs are congruent with those reported by the first study. The
restncted bivanate test estimates, as the nmivanate test, 2 single parameter (1.2, the SNP
regression coefficients on each trant are all set equal). Under the restricted bivanate
maodel, the gamm m power of bivanate anakysis 15 enhanced and reduced when the QTL
has siomlar effect and when it affects one tait only, respectively. Clearly, rarely,
knowledze of this magnitude about a complex tramt 15 known a prieri. Thus, we do not
recommend usmg restrcted bivanate models even m unselected data.

Cnur bivanate genome-wide association analysis of Lumbar Spine and Femoral Meck
BMD values, conducted in a sample of unrelated males with low BMD (LS Zscores =-
2) and high BMD (LS and FI¥ Zscores =0.5), consistently demcnstrated the advantage
of the SUR.-based bivariate test over separate umivaniate apalysiz. All of the top hits in
unrvanate analysis also showed strong evidence of association in bivanate analysis.
Conversely, additional SNP associations were detected with the bivanate method that
did not reach nommal sigmificance in single-trait analyses: this was achieved without
adjusting significance of umvanate analyses for multiple testing.

In conclusion, cuwr results showed that SUR-based models are useful to detect
association for comelated phenotypes. However, our resulfs also showed that similar

power levels can be achieved whether the QTL exerts or not pletotropac effects. Thus,
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disentanghng pure plerotropic from residual covanaton remains a challenpe even m

bivanate association analysis.
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Titles and legends to figures

Figure 1: Power rates at 0=10" of SUR-based bivariate analysis and univariate analysis
adjusted for multiple testing by Bonferroni correction (U_b), in samples of N=1 000
subjects and under various parameters settings: QTL heritability (hiy/hY), sign of the
induced genetic correlaion (), residual comelation (/).

(A) Power estimates against QTL heritability for moderately (E=02) or stronghy
(rE=0.6) correlated traits, in randomly selected samples (Su)

(B) Power estimates under extreme selection (S1 or 52) for moderately (fE=0.2) or

strongly (fE=0.6) comelated traits and QTL heritzbility (h2y=h"=0.005)

Figure 2: Ohverlap in significance of results from bivanate and univanate (Best 1)
association analysis.

(A} Top 100 hits in SUR-baszed bivamate association test: -logip P-values of unmvanate
analysis against —logyg P-values of SUR-based bivanate analysis

(B} Top 100 hits in univariate asseciation test: -logyy P-valoes of SUR-based brvariate

analysis agamst —logyg P-values of univanate analyzis
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Table 2: Mean (and sd) of the SUR.-based bivariate association statistic (F test) m

samples of H=1 000 subjects for various parameter settings: QTL henitability (h*yh%),

sign of the mmduced genehic comelation (15), residual correlation (rE), and sampling

selection design.
15 ampling
Su 51 52
re__ g hyhh WF (sd) UF (sd) WF (sd)

0.2 0 0.005/0 3.69 (2.61) 10.10 {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) 5902 (10.36)  355.3(103D1)

+1  0.005/0.005 5.08(2.99) 11.42 (4.86) 1517 (541)
0.005/0.01 745 (3.66) 14.07 (5.04) 19.08 (6.58)

001001 9.50 (4.42) 23 89 (6.86) 20,84 (7.89)
0.03/0.03  2690(7.34)  T2.04(1289) 9288 (144D)

-1 00050005 726 (393 13.91 (5.30) 9.57 (4.48)
0.005/0.01 1057 (4.36) 17.22 (5.65) 11.05 (4.88)

001001  13.69(5.42) 2772 (7.40) 19.29 (6.56)
003003 39.95(9.40) 8983 (1386  68.63(132%)

0.6 0 0.0050  4.88(3.04) 11.26 {4.51) 9.96 (4.47)
0.01/0 8.79 (4.04) 2254 (6.7%) 19.78 (6.16)

0.03/0 15.04(734)  69.6T(11.85) 6292 (1130)

+1 0.005/0.005 4.09 (2.69) 10.41 (4.49) 1222 (4.78)
0.005/0.01 6.36 (3.60) 12,67 (5.06) 15.60 (5.52)

0.01/0.01 733 (385 2035 (6348 23.81 (6.76)

0.03/0.03 2042 (6.53) 63.56 (11.1%) T3.11(11.61)

-1 00050005 13.70(5.32) 20.94 (6.59) 16.02 (5.84)
0.005/0.01 1971 (6.52) 27.35(7.5%) 21.20 (6.92)

0.01/0.01  26.06 (7.40) 42 83 (9.58) 34.26 (B.8T)
0.03/0.03 7865(1417) 14361 (19.15) 124.18(17.7T)

50 unselected sample; 51: sample selected on Y distnbution; 52: sample selected on

T and Yy distnbutions.
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Table 3: Mean (and sd) of the tradibional uwnivanate association stabistic (t test) m

samples of N=1 000 subjects for various parameter settings: QTL heritability (h%/h%),

sign of the mduced genehic comrelation (1), residual comelaton (rE), and sampling

selection design.
_ ‘Sampling _
s 51 52

Te T W/, Wopi(sd) Voptisd) ¥, ptisd) ¥Yopifed) ¥, pt(d) ¥, i)
02 0 00050 226(101) -003(100) 433(099) 008(L0Y) 402(L00) 2.50(1.05)
0010 315(101) -002(097) S505(09%) 141(Q.00) 578(096) 3.60(1.00)
0030 5530106 000(L00) 1060006 233008 1034 (D0F) 634(1.01)
+1 0.0050.005 223 (1.00) 220(0.98) 415(007) 32107} 409097 483 (1.03)
0005001 219097 323(103) 410(097) 421(009) 536(101) 5690107
001001 3I1E(100) 3190L04) SO06(101) 472(1.04) 706006 693 (1.09)
003003 557(1.01) 557098 10.64(101) S60(1.07) 12280846 1257(L13)
-1 0.0050.005 220(1.01) -226(101) 418(100) -126(099) 3.15(099) 035(1.0%)
0005001 226(0.00) -312(0097) 4321(091) -116(009) 21.60(103) -0.50 (0.00)
001001 3I12(L04) -317(L04) 505(09%) -105(101) 456(096) 044007
003003 557(1.01) -5.58(1L04) 1068007} -301(L0L) E51(006) 020 (095
06 0 00050 223(.00) 000(086 410097 235(008) 389(099) 2169 (0.97T)
0010 313(000) -005(09% 601(L00) 32607 S64(097) 3.87(09%)
0030 555(1.02) 0.01(098) 10.62(098) S544(096) 10.08(096) 6.63(0.95)
+1 00050005 223 (1.00) 224(0.00) 417(L00) 406(1.02) 458(099) 450(1.00)
0005001 225(1.01) 324(103) 417(L00) 479(1.03) 490(094) 540(099)
001001 317(1.03) 31E(L00) 507(L01) 583(01) 652(096) 6.58(1.00)
003003 555(1.01) 560(1.03) 1070 (0.0F) 1047 (0.9¢) 11.48 (0.93) 1175 (0.99)
1 00050.005 220(1.03) -230(102) 413(097) 048(0.05) 323(097) 0.81(D0%)
0005001 223(1.00) -321(100) 415(100) -020(L.00) 207{099) 0.03 (097)
000001 3100103 -322(L01) 5909(096 070(00T) 475(097) 1.11(095)
003003 552(1.04) -5.60(105 10.68(0.95) 0.57(083) 889(091) 1.69 (0.8

'5u: unselected sample; 51: sample selected on Y distmbution; 52: sample selected on

Y1 and Y, distributions.
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