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Este material es usado exclusivamente para la docencia en
cursos del Postgrado en  Agronomia, orientacion
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1. DIVERSIDAD GENETICA

El estudio de la diversidad genética parte de su
caracterizacion. Si se dispone de los marcadores genéticos,
esta caracterizacion se hace en funcion de variantes alélicas.
Dicha variacion es procesada mediante indices y métodos
genético-poblacionales y evolutivos.

Para medir la variabilidad genética un marcador genético debe
cumplir con los siguientes criterios: i) distinguir la expresion
alélica a nivel de individuos (reconocimiento de los
heterocigotos); ii) determinar el efecto de cada sustitucion
alélica de manera especifica para cada locus y distinguir las
sustituciones en otros loci; iii) detectar todas las sustituciones
de bases; Yy, iv) muestrear al azar los loci, independientemente
de su funcion o nivel de polimorfismo.

Dependiendo del tipo de marcador, se cumpliran parcial o
totalmente las condiciones previamente sefialadas. Por
ejemplo, los marcadores microsatélites, de herencia
codominante, garantizan el cumplimiento de la primera
condicion mientras que los AFLP no. La sensibilidad de los
marcadores de ADN para detectar todas las sustituciones de
bases posibles (condicion 3) los hace preferibles a las
isoenzimas, estas UGltimas sensibles a un 30% de las
variaciones a nivel del ADN. Los microsatélites y RAPD
generalmente se ubican en todo el genoma, en zonas
transcritas y en zonas sin funcién aparente alguna; los RFLP y
en mayor grado las isoenzimas estan restringidos a zonas
transcritas, lo cual introduce un sesgo en el muestreo del
genoma (condicion 4).

Los alelos son diferentes formas de un locus. Implica
variaciones a nivel de los nucle6tidos. Cuando se trabaja con
marcadores genéticos, un locus no necesariamente coincide
con un cistron, ya que puede ubicarse en regiones no
codificadoras.

2.1 Célculo de las frecuencias alélicas

Considere un locus A con Ny homocigotos y Ny
heterocigotos (conteo genotipico) en una muestra de tamafio

N. El nimero N, de alelos A, seria
Nu =2Ny + 2. Ny
y la frecuencia alélica muestral
puw=nN,/2N

El hecho de que & p ™y ) = pu, indica que en el caso de que se
tomen varias muestras de una misma poblacién (muestreo
estadistico), el promedio de la frecuencia del alelo Au para
todas ellas serd igual a la frecuencia del alelo en la poblacion
(pu). Las frecuencias p~, de las muestras varian entre si, lo
cual se puede cuantificar a través de la varianza de la
frecuencia alélica muestral

Var(p ) =1/2n (py + Py — Zpuz)a



donde Py, es la frecuencia genotipica del homocigoto A A..
Note que esta expresion involucra las frecuencias de la
poblacién p, y Py. Si se sustituyen las frecuencias muestrales
en dicha ecuacion, es decir, p, Yy Py, Se obtiene un estimado
de la varianza de p y, el cual se denomina Var®(p ).

Si el N de la muestra es mayor que 30, asumiendo que p y se
distribuye aproximadamente como una distribucion normal, se
puede construir un intervalo de confianza para p,. La
expresion general para los limites de confianza vienen dados
por la expresion

Pyt Z1ap [Var™(p )] 12

en el que z1.4 €s el valor de la abscisa de la distribucion
normal tipificada asociada con error tipo | igual a a. Para un
a=0,95, el valor de z es de 1,96.

Cuando se asume la existencia del equilibrio de Hardy y
Wienberg (EHW), que se alcanza cuando los miembros de la
poblacion se aparean al azar, los alelos como las frecuencias
genotipicas se distribuyen al azar. En este caso, la frecuencia
de cada alelo se distribuye de acuerdo a la distribucion
binomial. Bajo el EHW

Var (p~u ) = pu(l'pu) /2n.

2.2 Analisis de una poblacion

Segun el escenario de una poblacién fija de (Weir 1996), sélo
se consideraria el efecto del muestreo estadistico en una
poblacién  predeterminada. La poblacion no varia
genéticamente. La informacion que se analiza a partir de los

marcadores proviene de una muestra de N individuos,
tomados de una poblacion de tamafio N. La escogencia de
estos individuos se denomina Muestreo Estadistico. Los
estadisticos que se obtienen de esta muestra pueden ser
distintos de otra muestra tomada de la misma poblacion. Aun
cuando, no se toman muestras repetidas dentro de una
poblacién, la teoria estadistica predice cuanta variacion es
probable entre dichas muestras, variacion que sirve para hacer
inferencias acerca de la poblacion a partir de la muestra.

2.3 Comparacion de frecuencias entre poblaciones

La comparacion de poblaciones-fijas distintas se puede hacer
a través de las frecuencias genotipicas si las poblaciones no se
encuentran en EHW. Si se toma una muestra de una poblacion
de tal manera que cada miembro tiene la misma oportunidad
de ser considerado, a la vez que los individuos son
muestreados independientemente, se alcanza el EHW. Bajo
esta condicion los conteos genotipicos y alélicos (o
frecuencias absolutas) se distribuyen multinomialmente, por
lo que se pueden comparar las frecuencias alélicas segin esta
distribucion.

Un procedimiento que facilita la comparacion estadistica entre
poblaciones-fijas es la prueba de y? basado en una tabla de



contingencia. Las poblaciones (factor 1) se arreglan en filas y
los genotipos (factor 2) en columnas. En la prueba de yc 2, las
frecuencias esperadas se obtienen a partir de

Eij = Z}Cl chz (Xi_ * X_j) / X..
donde

Eij = es la frecuencia absoluta esperada para la i-ésima clase
del factor 1y la j-ésima clase del factor 2

Xi. = es el total marginal con la i-ésima clase del factor 1

J.j = es el total marginal con la el j-ésima clase del factor 2

X.. = es el total general

Los valores esperados se calculan bajo el supuesto de que la
hipétesis nula es verdadera (independencia de los factores), la
cual se distribuye aproximadamente como yc 2, con (m-1)*(n-
1) grados de libertad, donde n es el numero de clases del
factor 1 y m el namero de clases del factor 2. Para una buena
aproximacion, los valores esperados no deberian ser tan
pequefios.

El estadistico yc 2 se obtendria como
xe’ =0 5% (Xy—Eq)’ I Ey

En presencia del EHW, las frecuencias genotipicas se
sustituyen por las frecuencias alélicas.

Un segundo procedimiento es el remuestreo numérico o
bootstrapping. Con él se pueden hacer inferencias sobre p, a

partir de las frecuencia muestral p7y. Se construyen las
varianzas y los intervalos de confianza a partir de una serie de
muestras nuevas, generadas de la muestra original. Cada

muestra nueva se forma al tomar N individuos al azar con
reemplazo. Algunos individuos pueden salir repetidos en una
muestra nueva; otros no salir inclusive. A partir de cada
muestra nueva se obtiene p7,, lo que permite caracterizar la
distribucion de los estimados.

Un intervalo de confianza para un porcentaje de confiabilidad
(1-0)%, se construye con dos valores estimados de p™y en los
cuales se enmarcan el (1-a)% central del total de estimados.
Dos poblaciones se consideran con distintas frecuencias
alélicas si los intervalos de confianzas respectivos no se
solapan.

2.4 Equilibrio de Hardy-Weinberg y coeficiente de
endocria

En el Equilibrio de Hardy y Weinberg (EHW) las frecuencias
genotipica de la poblacién se presentan segun la union al azar
de las gametas de la generacion anterior. En una poblacion sin
subdivisiones, el EHW se puede perder debido a una mayor
proporcion de cruzamientos entre parientes que al azar, al
cruzamiento entre semejantes fenotipicos y a la seleccion,
entre otros. La falta de ajuste de una poblacién al EHW se
puede caracterizar de muchas formas; sélo se trataran tres de
ellas: a) mediante una prueba de % b) a través de pruebas
exactas y c) mediante el coeficiente f 6 coeficiente de
endocria.



En la prueba de y2 los valores absolutos observados para cada
una de las clases genotipicas se confrontan con las esperadas,
que se obtienen de la siguiente manera

Puw = pu2
Puw = 2pupy, parau #v

Los grados de libertad de la prueba seran igual a el total de
clases menos uno, menos el nimero de parametros estimados
en la prueba: para dos alelos seria tres grados en total, menos
uno, menos otro grado de libertad al estimarse la frecuencia
de un alelo (el otro no es necesario pues es complementario al
primero); para tres alelos serian un total de seis, menos uno,
menos dos mas (ya que se estiman dos frecuencias alélicas; la
tercera se obtiene por complemento). El estimado de y2 para
dos alelos se calcularia de la siguiente manera

7%= (Nw—Np A% Np 2 + Ny — N2p7p7)°/N2p7upy + (Nuy-
qv0)*Ng 2

Con la aparicion de marcadores hipervariables, como los
microsatélites, es comun la existencia de multiples alelos en la
caracterizacion de pocos individuos. Ello trae como
consecuencia que el namero de posibles genotipos en EHW
sea muy grande, lo cual rara vez se satisface en muestras
pequefias. Por otra parte, la prueba y  requiere que en todas
las clases genotipicas se presenten al menos 5 individuos.
Una forma de tratar esta situacion es mediante el uso de
pruebas exactas.

Las pruebas exactas buscan comprobar si las frecuencias
genotipicas observadas se aproximan a los productos de las
frecuencias alélicas observadas. Estas pruebas evallan todas
las posibles combinaciones de frecuencias genotipicas para las
frecuencias alélicas observadas, rechazando la hipotesis de
EHW si las frecuencias genotipicas observadas tienden a ser
inusuales bajo EHW. Para el caso de dos alelos, la
probabilidad de las frecuencias genotipicas, asumiendo EHW,
condicional a las frecuencias alélicas observadas es

Pr = [(NYNu!Nu! NP D)™ 2pup )™ (V) ] /
[Ny 1) )™

Las probabilidades de todas las combinaciones se ordenan y
aquéllas que se encuentran en la proporcion menos probable o
(0,05) del total se consideran la zona de rechazo.

El coeficiente de endocria f es la correlacion de los dos alelos
que forman un individuo diploide o equivalentemente la
probabilidad de que los dos alelos provengan de un ancestro
comun. El coeficiente f puede ser estimado observando
registros genealdgicos particulares; sin  embargo, en
poblaciones, una medida promedio de f se obtiene como el
grado en que la proporcion observada de heterocigotas se
aleja de la proporcion esperada en EHW.

Se pueden definir los parametros Ho y He como la proporcion
observada y esperadas respectivamente de heterocigotos en la
poblacién. Entonces f se obtendria como

f=(He Ho)/He =1-Ho/He



A partir de una muestra, dos estimados de f ~ serian
fA=1-[Ny/2npy(1-pu)l,
obtenido por el método de méaxima verosimilitud
fr=1-[(N-1)N,/N]/ [2Npyp’y — Ny / 2N],
por el método de los momentos.

El Gltimo presenta un menor sesgo que el primero, pero puede
tener una mayor varianza.

2.5 Indices de diversidad génica
Se pueden identificar dos tipos:

a) Riqueza alélica: nimero de alelos distintos.
b) Uniformidad: distribucién de las frecuencias alélicas.

Las frecuencias alélicas no son indices de diversidad genética,
por lo que es necesario hacer una serie de transformaciones.
Entre los indices de diversidad mas empleados se encuentran:

El porcentaje de loci polimdérficos (P): es una guia
aproximada del nivel de variacion en la muestra. Un locus se
define como polimorfico si la frecuencia del alelo mayoritario
es menor o igual a 0,99; no obstante, esta definicion es
arbitraria, lo cual hace a este indice ambiguo. Es dependiente
del tamafio de muestra. Hace poco uso estadistico de la

informacién dado que es insensible al nivel de polimorfismo
en un locus. Combina elementos de ambos conceptos de
diversidad sin enfatizar en ninguno de ellos.

El ndmero promedio de alelos por locus (A): enfatiza en el
componente riqueza alélica de la diversidad. Parece ser
importante en el estudio de las constricciones genéticas. Es
dependiente del tamafio de muestra porque a) presenta una
gran varianza cuando el tamafio de muestra es pequefio,
subestimando en forma general el nimero real en la poblacién
y b) incluye genes deletéreos, la mayoria con baja frecuencia
en la poblacién, que contribuyen escasamente a la variacion
génica de la poblacion. Otra desventaja seria que considera a
todos los alelos por igual, sin tomar en cuenta su importancia
bioldgica.

Uniformidad de las frecuencias alélicas: es derivada del
indice de diversidad ecoldgica de Simpson. Esta medida o sus
transformaciones han recibido varios nombres; no obstante, la
Heterocigosidad promedio o Diversidad Génica ha sido la
mas empleada en estudios genéticos.

La diversidad génica (H) se interpreta superficialmente como
la probabilidad de encontrar dos alelos distintos en una
poblacién. Este indice puede utilizarse en cualquier
organismo, autégamo o alégamo, haploide o poliploide. Se
basa en que la heterocigosidad (H) en una poblacion no
panmictica no estd relacionada con la frecuencia de
heterocigotos, sino que es una medida de la variacion génica.
Originalmente se aplicé al polimorfismo isoenzimatico de alli
que se interprete también como la diferencia promedio de
codones de todos los individuos de una poblacion.



Los dos términos principales relacionados con este indice son:
H+J=1
donde

H = diversidad génica
J = identidad génica

H es la heterocigosidad promedio (aritmético) y J es la
homocigosidad promedio (aritmético) de todos los loci
evaluados. La homocigosidad en un locus se obtiene a través
de

jn=sp?
y la heterocigosidad como

hh=1- 3p,
donde pjj es la frecuencia del i-ésimo alelo.

La variacion génica en una poblacion (x) se puede medir a
través del nimero promedio de diferencias entre codones
pertenecientes a dos genes escogidos al azar. Dado que
pueden existir al menos una diferencia entre cualquier par de
alelos distintos, el NUdmero Minimo de Diferencias entre
Codones por Locus entre dos Genomas al Azar [Dxm)] viene
dado por

Dx(m) = l = \]

lo cual es igual a H. Existen otros estimados, derivados del
primero:

Dy =-loge J

donde J se obtiene por media aritmética. Es un estimado
estandar

D,X: ‘Ioge \]I

donde J se obtiene por media geométrica. Es un estimado
maximo.

El concepto de diferencias entre codones es Util para medir las
diferencias génicas entre dos poblaciones o en la particion de
la diversidad génica en poblaciones subdivididas. En la
practica, todos los estimados D se refieren a diferencias entre
codones que son detectados a través de una técnica. En el caso
de electroforesis de isoenzimas, la técnica detecta solamente
un 30% de las diferencias entre codones. Otra desventaja seria
que cada cambio mutacional de un gen se cuenta como una
diferencia entre codones, aun si involucra varias de ellas.

La varianza de H incluye un componente intralocus y otro
interlocus. Este ultimo se debe a que diferentes loci estan
afectados por sustituciones de bases en forma independiente.
Ademas, las poblaciones naturales incluyen una mezcla de
loci con diferentes grados de evolucidn, con tasas de mutacion
y coeficientes selectivos diferentes.



Una varianza aproximada de H se obtiene asumiendo que los
h de distintos loci son equivalentes a los h d poblaciones
repetidas. De esta manera,

V(H)= 3 (he-H)/r(r-t),

donde t se refiere al t-ésimo locus y r es el numero de loci
estudiados. Esta ecuacién asume que cada h, se distribuye
como una variable normalmente distribuida con media H.

indice de informacion (Shannon y Weaver): mide la cantidad
de informacion. No se tiene claro su significado
genéticamente. Se usa a menudo en ecologia para cuantificar
la diversidad entre especies. Es mas sensitivo al concepto de
riqueza alélica que h, aunque es una medida compuesta de
ambos conceptos. Se calcula como

-2 pi log(pi),

en la que p; es la frecuencia de la i-ésima categoria.

2.6 Desequilibrio de ligamiento

Las asociaciones entre caracteres son generadas por el
desequilibrio de ligamiento (DL). EI DL es la correlacion
entre alelos de diferentes loci. La magnitud de la correlacion
depende del germoplasma que se considere. En términos
generales, la magnitud y direccion de las correlaciones pueden
variar entre un grupo y otro. De esta manera, un marcador
pudiera estar asociado, dependiendo del grupo genético, a

diferentes marcadores y caracteres morfolégicos vy
agrondémicos.

El Desequilibrio de Ligamiento (DL) es aquella condicion de
las frecuencias gaméticas de dos 0 mas genes en la cual existe
una desviacion con respecto a las frecuencias esperadas
suponiendo independencia de los mismos. Si se consideran
dos genes con dos alelos: gen A (alelos A; con frecuencia pr y
A, con frecuencia ps) y el gen B (alelos B;icon frecuencia q, y
B, con frecuencia qy).

Las frecuencias gaméticas en la poblacion considerando DL
serian

Pri (A1B1) = prgy + DL
Pr (A1B2) = prav - DL
Psu (A2B1) = psqu - DL
Psv (A2B2) = psqv + DL

La estimacion del DL requiere conocer las frecuencias
gameticas (Pry, Pr, Psu, Psv). Sin embargo, estas frecuencias
no estan directamente disponibles en individuos diploides,
salvo que se asuma apareamientos al azar en la poblacion. Por
otra parte, a veces interesa solamente si dos loci se encuentran
en DL y no su estimacién. Una forma simple de verificar la
presencia de DL es determinar si las frecuencias genotipicas
conjuntas para los dos loci se apartan del producto de las
frecuencias genotipicas de cada locus (hipétesis nula de no
desequilibrio). Se busca entonces la probabilidad de que los
genotipos para dos loci sean condicionales de las frecuencias
genotipicas para un locus. Esto se expresa como



Pr [(nrsuv)/(nrs),(nuv)] = (/7 Nis! 74y Nuv!t)
/(n! IYI’,S,U,V anUV!)

Esta probabilidad se compara con todas las demas
probabilidades generadas por permutacion y si cae en la cola
de la distribucion se rechaza la hipétesis nula de no DL.

Cuando el DL es cero, por ejemplo en poblaciones bajo
panmixia por muchas generaciones, las frecuencias Pj se
comportan como dos genes independientes, no importando la
frecuencia de recombinacion r entre los loci. Esto imposibilita
la prediccion de la variabilidad morfoagrondémica a partir de
la variabilidad de los marcadores. EI DL puede ser evidente
cuando se comparan poblaciones que han estado aisladas
reproductivamente, cada una con alelos divergentes para
varios loci.

Dado que el DL no implica necesariamente un ligamiento
fisico entre loci, el DL se puede perder si se modifican las
condiciones iniciales del germoplasma. La asociacion
conseguida en un conjunto de accesiones pudiera romperse
durante el mejoramiento genético de las mismas, pues se
requeririan cruzamientos y seleccion de materiales que
modificarian las frecuencias genotipicas iniciales de la
poblacion.

El DL se rompe con la recombinacion en los dobles
heterocigotos. Estos genotipos poseen frecuencias mayores en
poblaciones con preferencia de polinizacion cruzada que en
preferentemente autdgamas, por lo que se espera, en general,
que las poblaciones autégamas presenten mayor DL que las
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alégamas. En otras palabras, se pueden conseguir una mayor
proporcion de bloques de ligamiento en las autbgamas que en
las alogamas.

2.7 Estructura genética de las poblaciones

La estructura genética de las poblaciones esta relacionada con
la presencia de divisiones dentro de las mismas. Estas
divisiones pueden originarse por barreras geograficas,
temporales y bioldgicas. A continuacion se considera una gran
poblacién compuesta de maultiples poblaciones
(subpoblaciones o demos) producto de la division, donde
existe un cierto grado de interaccion entre ellas.

Se han propuestos distintos modelos que tratan de explicar la
estructura genética de una poblacion. EI méas simple es el
modelo de islas, en el cual se asume que cada subpoblacion
recibe inmigrantes del resto, a una tasa constante en el tiempo
(m), sin importar las distancias geograficas. En este sentido es
poco realista. Otro modelo incorpora la distancia geografica
entre subpoblaciones, dando lugar al modelo de piedras de
paso. Si se considera que los individuos de una poblacion se
encuentran distribuidos en un continuo espacial, sin
fraccionamiento evidente en ella, el modelo de aislamiento
por distancia es el mas adecuado.

La estructura genetica de una poblacion puede explicarse en
términos generales por la accion conjunta de la migracion,
seleccion, mutacion y deriva genética. Ya que la mayoria de
los marcadores genéticos se consideran neutralmente
selectivos, probablemente no detecten el efecto de la
seleccion.



Otro punto que se acostumbra a tratar es la interaccion entre
los individuos dentro de una subpoblacion. Es de interés
determinar si existe EHW o en estimar el coeficiente de
endocria en funcion del sistema de apareamiento de esos
individuos.

Estadisticos F

Wright propuso una medida de diferenciacion genética entre
subpoblaciones en funcion de las varianzas de sus frecuencias
alélicas. Esta medida, denominada Fst, esta relacionada con la
correlacion entre las gametas de individuos distintos dentro de
una subpoblacion. En este sentido, Fsr es analégo a una
correlacion intraclase, por lo que es equivalente a la
variabilidad entre las medias de las subpoblaciones, que en
este caso son las frecuencia alélicas. En una poblacion, viene
dado como

Fst = S%/p (1-p).

donde S% es la varianza de las frecuencias del alelo en las
distintas subdivisiones. El denominador representa a la
varianza maxima posible, la cual ocurriria si todas las
subpoblaciones tuviesen un alelo fijado. Para cada alelo
existira un estimado de Fsr, por ello, mas adelante se mostrara
una manera de agruparlos.

Fst también se le conoce como indice de fijacion, pues mide
el grado en que las subpoblaciones tienden a fijar alelos
particulares. Se considera que dentro de cada subpoblacion
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hay apareamientos al azar y que no existen mutacion ni
seleccion, por lo tanto, esta afectado exclusivamente por la
deriva genética. De alli el papel importante que juega el
tamafo de las subpoblaciones en determinar su valor. No
obstante, en las poblaciones naturales estos factores estan
presentes, dificultando la interpretacion, aunque no invalida la
utilidad de este coeficiente como un indice de diferenciacion
genética.

Debido a que la division subpoblacional establece un efecto
parecido a la endocria, fue necesario diferenciar la endocria
producida por apareamientos consanguineos (f 6 Fis) de la
generada por deriva genética (Fst). La primera se restablece si
los individuos dentro de una subpoblacion se dejan aparear al
azar, la segunda no, por lo que Fst produce efectos
irreversibles en la disponibilidad de variabilidad genética la
evolucion, como efectos dréasticos en el fenotipo medio de la
subpoblacion por depresidn por endocria. La Gnica manera de
contrarrestar el efecto de la deriva es el cruzamiento de
individuos de subpoblaciones distintas.

Los coeficientes Fis y Fsr se pueden agrupar en uno solo, o
coeficiente de endocria total (Fyr). En una poblacion con tres
niveles jerarquicos la relacion entre ellos viene dada por

(1-Frr) = (1-Fis) (1-Fs1)

Esta relacion se puede extender a cualquier jerarquia,
agregando nuevos terminos a lado derecho de la ecuacion.
Suponiendo que se tiene la siguiente jerarquia: Subpoblacién
(S) dentro de Region (R) dentro de la Poblacion (T), los
estadisticos F quedarian



(1-Fit) = (1-Fis) (1-Fsr) (1-Frr)

Como medida de variabilidad genética, Fis no tiene una
utilidad clara, pues indica la variacion que hay entre
individuos dentro de una Subpoblacion. En cambio, Fsg y Fgrr
indican el grado de variabilidad genética en la poblacion Total
debido a la division entre Subpoblaciones y Regiones.

Algunas caracteristicas de los estadisticos F para una jerarquia
simple son:

Coeficiente de endocria (F;s): mide la reduccion de
heterocigosidad de un individuo debido a apareamientos no
aleatorios dentro de su subpoblacion. Puede ser negativo, ya
que es una correlacion, lo cual ocurriria si se evitan los
apareamientos consanguineos dentro de cada subpoblacion.

indice de fijacion (Fst): mide el efecto de la subdivision
poblacional a través de la reduccién de heterocigosidad en una
subpoblacion debido a la deriva genética. Siempre es positivo,
ya que es la relacién de dos varianzas. Fst puede variar entre
0y 1. Wright sugiere que valores entre

0-0,05 indican una diferenciacion genética
(DG) pequena

0,05-0,15 indican una DG moderada

0,15-0,25 indican una DG grande

més de 0,25 indican una DG muy grande
Sin embargo, el autor aclara que un Fsr menor que
0,05 no es un valor despreciable.
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Coeficiente de endocria total de un individuo (F,r): incluye
una contribucién de la ausencia de panmixia dentro de la
subpoblacién (Fis) y otra de la subdivision (Fst). En otras
palabras, mide la reduccion en la heterocigosidad de un
individuo con respecto a la poblacién total.

Los estadisticos F se pueden estimar de la siguiente manera:

F|5 =1- H|/Hs
FST =1- Hs/HT
F|T =1- H|/HT

donde

H, es la heterocigosidad de un individuo en la subpoblacion.
Se puede interpretar como la heterocigosidad promedio de
todos los genes de un individuo o como la probabilidad de
heterocigosidad de cualquier gen.

Hs es la heterocigosidad esperada en un individuo en una x-
ésima subpoblacion equivalente bajo panmixia. Para dos
alelos, este parametro viene dado como Hs=2py 0,

Ht es la heterocigosidad esperada en un individuo en la
poblacién total bajo panmixia. Representa la heterocigosidad
si todas las poblaciones se aparean al azar; si la frecuencia
alélica promedio entre subpoblaciones es pg, entonces
Hr=2po0o.



Nei y Chesser (1983) propusieron un método de estimacion de
F similar al anterior, pero incorpora modificaciones en el
calculo de H,, Hs y Ht para considerar el error de muestreo.

Los estadisticos F también se puede interpretar como la
probabilidad de que dos genes tomados al azar provengan de
un ancestro comun, término conocido como endocria. Fig
mide la endocria producto de apareamientos consanguineos
dentro de las Subpoblaciones, por ejemplo, cuando ocurre
autofecundacion o cruzamientos entre hermanos. Fsg Yy Frr
miden la endocria producto de la deriva genética, que a su vez
puede interpretarse como el producto de apareamientos
consanguineos lejanos que tiende a incrementarse en
Subpoblaciones y Regiones pequefias en tamario.

Complementariamente, ~ 1-F=P,  denominado  indice
Panmictico, es la probabilidad de que dos genes tomados al
azar no provengan de un ancestro comdn. De esta forma, 1-Fr
= Pyr es la probabilidad de que los dos genes dentro de un
individuo tomado al azar de la Poblacion Total no provengan
de un ancestro comun. Si se considera que

Pir = PisPsrPrr = (1-Fi7) = (1-Fis) (1-Fsr) (1-Frr)

P\t viene siendo el producto de la probabilidad de que este
individuo escape a la endocria por apareamientos
consanguineos dentro de su Subpoblacion (Pis) y de la
probabilidad de que escape simultdneamente a la endocria por
efecto de la deriva en las Subpoblaciones (Psg) y en las
Regiones (Pgr).
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Cockerham (1969, 1973) propuso una forma distinta de
obtener estimados relacionados con los estadisticos F. Este
método esta explicitamente discutido en Weir y Cockerham
(1984). EI método se basa en el andlisis de la varianza, donde
la variable estudiada es la presencia o ausencia de un alelo
particular. Si se considera que a;j representa el j-ésimo alelo
del i-esimo individuo, la frecuencia de este alelo xjj es
definida como

Xij = 1 Si ajj = A
Xij =0 Si aij=no A

A partir de esta definicidn se estimaron las correlaciones entre
alelos: dentro de individuos, entre individuos dentro de
subdivisiones (€) y entre individuos de toda la poblacion (F).
Para ello se usan en las covarianzas el coeficiente de endocria
y el coeficiente de consanguinidad. Las correlaciones se
relacionan con los componentes de la varianza de la siguiente
manera

(L-F)p(A-p) = Fu
(F-Op(-p)=ch
Op (1-p) = o’
= Pw+ Py + Fa=p (1-p)

siendo p la frecuencia del alelo en la poblacion y %, o% Yy

o’a, los componentes de varianzas asociados con las

diferencias entre alelos dentro de individuos, entre individuos



dentro de las subpoblaciones y entre subpoblaciones,
respectivamente. Despejando de las expresiones anteriores se
obtienen los anélogos de los estadisticos F

F=[c% + 0%] | [6°w + 0% + %] = Fir
0= [0%a] | [Pw+ b + 0%a] = Fst
(F-0)/1-60)=[]![Pw+ o] =Fis

Los estimados de estos parametros estan resefiados en Weir y
Cockerham (1984) para variaciones en el tamafio de las
muestras y el nimero de subpoblaciones.

A diferencia de la definicion dada por Wright para Fst, €
puede medir cualquier diferenciacion genética sin importar la
causa gue la origine. Entre ellas se pueden mencionar no sélo
la deriva genética, sino la seleccion natural dentro y entre
subpoblaciones y la migracion.

De las tres expresiones anteriores se desprende que & es la
proporcion de la variacién total debida a diferencias entre
subpoblaciones; mientras que el andlogo a Fyr, la proporcion
debida a diferencias entre individuos dentro de
subpoblaciones. Cuando existen apareamientos al azar dentro
de las subpoblaciones, F = 6, lo cual significa que no se
deberia esperar variabilidad entre individuos dentro de una
subpoblacion.

Estos parametros son estimados para cada alelo y para
distintos loci. Por lo tanto, el siguiente paso es agruparlos y
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finalmente realizar las pruebas de hipotesis pertinentes. Un
agrupamiento que genera estimados insesgados por locus 6
es

Ny =2yayl 2 (ay + by +wy)

siendo a, b y ¢ los componentes de varianzas relacionados con
el u-ésimo alelo. Cuando se consideran distintos loci, el
agrupamiento se haria segun

0™ =2 2y aw ! 2 2y (any + by + wyy)

con la unica diferencia de que ahora se le afiade un
componente relacionado con el I-ésimo locus. Con el uso de
las técnicas de remuestreo (bootstrapping o jackknife) se
pueden obtener los intervalos de confianza para los estimados
de f (Fis), @ (FST) y F (Fir). En este caso, la unidad de
muestreo pueden ser los loci o las subpoblaciones.

Implicito en el método propuesto por Cockerham (19609,
1973) esta la idea de muestreo genético, adicional a la de
muestreo estadistico. La variacion asociada con el muestreo
genetico se origina del muestreo inherente en la transmision
del material genético de padres a hijos. En replicas distintas,
diferentes genes pudieron transmitirse por simple azar. Una
subpoblacion cualquiera de tamafio N, de donde se obtiene
una muestra, se considera como una réplica de infinitas
subpoblaciones independientes que se originaron de la misma
poblacién original de referencia.



La atencién que se le debe dar a cada tipo de variacion
dependeréd de los objetivos del estudio. Como sefiala Weir
(1996), si hay interés en una poblacion, es posible ignorar el
muestreo genético que ha hecho que esta poblacion sea
diferente a las demas. Por otra parte, si se quiere concluir
sobre todas las poblaciones réplicas originadas bajo
circunstancias similares, debe considerarse el muestreo
genético.

Nei (1986) difiere de Cockerham (1969) ya que considera
dificil que en la naturaleza se encuentren poblaciones muy
grandes, constantes en tamafio a través del tiempo. El modelo
de Cockerham puede incorporar el efecto de migracion,
mutacién y seleccién, siempre y cuando se mantenga la
independencia entre subpoblaciones; algo improbable. En este
sentido, el método Nei y Chesser (1983) abandona las
suposiciones anteriores y reformula los estadisticos F en
funcion de las subpoblaciones existentes. No se requieren por
lo tanto, suposicion alguna sobre los factores que han causado
la diferenciacién entre subpoblaciones, ni considerar
poblaciones replicadas.

Indices de diversidad génica de Nei

Nei (1973) plantea una forma distinta de evaluar la
diferenciacion genética entre subpoblaciones. La variacion de
las frecuencias alélicas puede analizarse en términos de de
heterocigosidad o bien como diversidad génica. Este método
es independiente de fuerzas evolutivas como mutacion,
seleccién y migraciéon. De igual forma, se puede aplicar a
cualquier numero de alelos, individuos diploides o
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monoploides, de reproduccion sexual o asexual, siempre y
cuando se dispongan de las frecuencias alélicas.

El fundamento del método de Nei consiste en que la
diversidad génica total (Hy) de la poblacion se puede analizar
en componentes de la diversidad génica dentro (Hs) y entre
(Dst) subpoblaciones. Conceptos como diversidad génica e
identidad génica ya fueron discutidos en el caso de una
poblacién.

El célculo de cada componente se logra de la siguiente
manera:

considere

Ji= Zicpi’
como la identidad génica dentro de una subpoblacién, donde
pi? es la frecuencia del k-ésimo alelo en la i-ésima
subpoblacion,

Jg: 2 Ji /s
como la identidad génica subpoblacional promedio (s = nro.
de subpaoblaciones),

Ir= Zpad

como la identidad génica en toda la poblacion, donde

P.x = ZiWipuils,



siendo w; es un ponderado para la i-ésima subpoblacion (i w;
= 1)

que también se puede calcular como

Jr = (S wi piv)?

Por complemento,

HT:].-JT
Hszl-Js
Dsr = Hr-Hs

mientras que la magnitud de diferenciacion genética entre
subpoblaciones en relacion a la Poblacién Total es

Gsr = Dsr/Hr
el cual varia entre 0 y 1 y se le puede llamar Coeficiente de
diferenciacion genética. Gsr es equivalente a Fst en que no
son negativos. Ambos son idénticos cuando hay dos alelos por
locus; en caso contrario, Gst es una media ponderada de Fsr
para todos los alelos.
Finalmente se establece la siguiente relacion:

Hr = Hs + Dsr
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Al igual que los estadisticos F, esta relacion puede extenderse
para incluir otros niveles de jerarquia. Cuando se trata de
Subpoblaciones (S) dentro de Regiones (R) dentro de una
Poblacion Total (T)

Ht = Hs + Dsg + Drr

En donde Dsgr representa la diversidad génica entre
Subpoblaciones y Dgr la diversidad entre Regiones. Cada uno
de los tres términos se puede dividir entre Hy para obtener la
proporcion que representan de la diversidad total.

Segin el método de Nei, las medias aritméticas de los
estimados de Hy y Hs se obtienen para todos los loci
disponibles. De estos promedios se obtiene Dsr y finalmente
Gst. Si en cambio, se obtienen los Gsr para cada locus y se
promedian, el resultado es diferente.

Para conocer en forma global la diferenciacion genética entre
subpoblaciones, es conveniente utilizar un gran namero de
loci, incluyendo los monomdrficos. Ello genera un muestreo
representativo del genoma.

2.8 Otras alternativas para el estudio de la diversidad
genética

En el caso de que no se disponga de informacion alélica, la
diversidad genética puede estimarse de patrones
electroforéticos. Estos registros consideran la proporcion de
patrones o de bandas dentro de las subpoblaciones.



Un indice que permite descomponer la diversidad genética
dentro y entre poblaciones es el de indice de Informacion de
Shannon A’ (Hutcheson, 1970); se obtiene de la siguiente
manera

H = %=1"=piInp;,

en el que pi es la frecuencia del I-ésimo patron o banda de un
gel. H’ se puede agrupar por caracteres, paises, etc, y sus
componentes pueden ser detectados estadisticamente
mediante un analisis de varianza. Esto es posible, gracias a
que en muestras relativamente grandes, la distribucion de H’
se aproxima a la normal.

Excoffier et al. (1992) propusieron una adaptacion del método
de Cockerham (1969) para obtener analogos de los
estadisticos F. En vez de utilizar la presencia o ausencia de
alelos, se usa la presencia o no de haplotipos. EI método se
conoce como Analisis de Varianza Molecular (AMOVA).
Otros autores posteriormente han usado este método con
patrones (haplotipos) RAPD, ya que la dominancia completa
de los mismos impiden utilizar los métodos de Cockerham
(1969) y Nei (1973).

2.9 Semejanza genética entre individuos/poblaciones

Para estimar la semejanza entre pares de unidades bioldgicas
(UB) es conveniente adoptar el arreglo de datos en la forma
de una matriz n 4 t, donde t representa las diferentes UB cuyas
semejanzas se obtienen en funcidn de n caracteres
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UB
Caracteres 1 2 .. o t
1 X11 X12 Xt
2 Xo1 X22 Xot
n Xn1 Xn2 Xnt

El uso de los coeficientes de semejanzas esta limitado por la
escala de la medida de las variantes del carécter evaluado. Por
ejemplo, no es conveniente utilizar un coeficiente para datos
cuantitativos con registros binarios. En otros casos, algunos
coeficientes necesitan informacién genética (frecuencias
alélicas, p.e.); mientras que en otros, se requiere informacion
fenotipica.

Para fines practicos, los coeficientes de semejanzas se pueden
dividir en:

de distancias: miden la distancia entre UB en un espacio
definido.

de asociacién: miden la correspondencia de las variantes de
los caracteres; en casos especiales pueden ser considerados
distancias.

de correlacion: miden la proporcionalidad e independencia
entre pares de UB.



Coeficientes de distancias

Solamente se hard referencia a dos distancias genéticas: la
Distancia Genética de Nei (D; Nei 1972) y la distancia
cuadrada promedio D1 de Goldstein et al. (1995). La distancia
D ha sido empleada extensivamente; sin embargo, con la
disponibilidad de los marcadores microsatélites fue necesario
buscar nuevos estimadores que tomaran en cuenta el patron de
mutacion ‘de paso’ (Stepwise Muattion Model: SMM) de los
microsatélites. La distancia genética de Nei se adapta a
marcadores que mutan segun el Modelo de Infinitos Alelos
(IAM), en el cual cada mutacion genera un alelo
completamente distinto al anterior. En cambio, en el SSM
cada mutacion puede originar alelos previamente existentes,
ya que ocurren de acuerdo a la adicién o eliminacion de
secuencias repetitivas. La variacion de secuencias repetitivas
parece seguir una distribucion normal, en el que un mayor
ndmero de adiciones o eliminaciones se hacen cada vez
menos probables, independientemente del ndmero de
repeticiones ya existentes.

La importancia de utilizar correctamente ambas distancias se
hace evidente cuando se quiere estimar el tiempo de
divergencia entre los miembros de un grupo. En estudios de
simulacion, Takezaki y Nei (1996) han conseguido que ambas
distancias, bajo IAM 'y SMM, respectivamente, se
incrementan linealmente a medida que el tiempo transcurre.
Es importante considerar que ambas distancias tienden a
presentar coeficientes de variacion relativamente grandes, lo
cual disminuye la eficiencia de caracterizar la topologia
verdadera del arbol. Por lo tanto, si ese es el objetivo, otras
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distancias, como D de Nei y la Dc de Cavalli-Sforza y
Edwards deberian considerarse.

Distancia genética de Nei (D)

La Distancia genética de Nei D (Nei 1972) entre poblaciones
estd expresada en funcion de sus frecuencias génicas. Desde
el punto de vista genético, la medida mas apropiada de
distancia es el nimero de diferencias entre nucledtidos (o
codones) por unidad de longitud de ADN. Ya que es dificil
disponer de la secuencia de todo el genoma, Nei desarroll6 un
método estadistico en el cual el Numero Promedio de
Diferencias entre codones por Locus se puede estimar a partir
de datos de frecuencia génica.

Si se supone que:
=20, =200+ Jiy= 2Py
entonces
Ji= i/,
donde r es el nimero de loci

\]y: ery (r) /r
Jy=ZrJiym I

La proporcion de loci (alelos) diferentes escogidos de dos
genomas al azar en las poblaciones respectivas seria:



Dim) = 1-J;
Dym) = 1-Jy

mientras que el estimado minimo de diferencias entre codones
entre dos genomas escogidos al azar, uno de cada poblacion
es

Diym) = 1-Jiy
El estimado Minimo de Diferencias Netas entre Codones por

Locus cuando se extrae las diferencias intrapoblacionales se
obtiene por

Din = Diym) - /Digm) + Dy /12

Dm se conoce como Distancia Genética Minima. Debe
considerarse como un estimado aproximado del NUmero de
Diferencias Netas entre Codones cuando Dyym) €s grande.
Si los cambios en los codones son independientes, el nimero
medio de diferencias “netas” entre codones se puede obtener
por

D= -loge | (Distancia Genética Estandar),
donde

| = J4/(3d))"?

Es la identidad normalizada.
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Existe otra medida, la Distancia genética maxima (D"), la cual
considera errores de muestreo y deriva genética. En todo caso,
D es preferible que D", ademas de que puede ser utilizada en
el estudio de comparaciones de individuos entre especies
como dentro de ellas.

Distancia D1

La distancia D1 (Goldstein et al., 1995) parte de un SMM
estricto, donde s6lo se permiten ganancias o pérdidas de una
sola repeticion, con una probabilidad de p/2, independientes
de la cantidad de repeticiones i que existan en ese alelo. D1 se
puede definir como la diferencia al cuadrado promedio en
nameros de repeticiones de dos alelos tomados de diferentes
poblaciones, aisladas por t generaciones en el pasado.

Un estimador de D1 en términos del nimero de repeticiones
entre dos alelos 1, 1” cualesquiera seria

Aii' = (l — l,)z

El promedio (4Am) de A;- entre todos los alelos muestreados,
uno de cada poblacion, es un estimador insesgado de D1. asi

A= 5 55 (i—-i) fifolr
donde, f; f; son las frecuencias alélicas de i y i’ en las muestras

de la primera y segunda poblacion, respectivamente y r el
namero de loci.



Existe otra distancia genética relacionada que tiene una menor
varianza, calculada como

(6w’ = S [(Sif)- (ST )1 r

Distancia euclideana

Esta distancia no posee una interpretacion genética clara. Ha
sido empleada para manipular informacién obtenida de
frecuencias alélicas. Para las poblaciones j y k, se obtiene a
través de la formula

Dix = /3" (Xij - Yi)* /'

En la que Xj; y Xix son las frecuencias del i-ésimo alelo en la j-
ésima y k-esima poblacion, respectivamente. Dado que Djx
aumenta con el numero de caracteres utilizados en la
comparacion, se utiliza una distancia promedio, igual a

djk = (D’ / n)"?

2.9 Coeficientes de asociacion

Existen muchos coeficientes de asociacion. En los modelos
mas comunes, los coeficientes de asociacion se obtienen a
partir de caracteres binarios, codificados por conveniencia
como ‘1" y “0". Esta nomenclatura puede utilizarse para
expresar la respectiva presencia versus ausencia de una
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variante genética en un locus. Las combinaciones de la
presencia/ausencia de dicha variante cuando se comparan dos
UB se expresan en el siguiente cuadro

UuBJ
1 0
1 a b
UB K 0 c d

Cada coeficiente hace uso distinto de las combinaciones
expresadas en la tabla anterior.

Entre los coeficientes de mayor uso se tienen:

Coeficiente de Jaccard (S;): varia entre 0 y 1. En su clase, es
el més simple de los coeficientes. Omite los apareamientos
negativos. Es monotonico con el coeficiente de Dice. Se
calcula de la siguiente manera:

S;=a/ (at+b+c)

Coeficiente de Dice (Sp): esta relacionado con el coeficiente
de Jaccard. Otorga el doble de importancia a los
apareamientos positivos (a) que a los negativos (d). Se obtiene
a través de

Sp=2a/(2a+b+c)

Coeficiente de apareamiento simple (Ssm): cuando 1-Sgy
tiende a cero 0 a uno, es igual a la distancia euclideana. Por tal
motivo, la raiz del complemento de este coeficiente (1-Ssy) es




una funcién métrica que puede representarse en un espacio
euclideano. Se calcula como

Ssm = a+d / (a+b+c+d)

2.10 Procesamiento de las distancias/coeficientes

Los valores de las distancias/coeficientes se agrupan en una
matriz cuyas filas y columnas se refieren a las UB. El orden
de las UB es el mismo tanto en filas como en columnas, por lo
que los valores en la diagonal principal representan la
comparacion de un UB consigo mismo. La matriz es
cuadrada, de orden t x t, donde t es el numero de UB. La
matriz se expresa como

UuB
UB 1 2 3 - t
1 Su Si2 S13 St
2 S S22 Sa3 Sat
3 Sa1 Sao Sa3 Sst
t Su Sk Stz . St

La matriz es simétrica, ya que la semejanza entre ay b es la
misma que entre b y a, asi que por convencion se utiliza el
triangulo inferior izquierdo. Para establecer patrones
(cualquier propiedad descriptiva en la distribucion de los UB)
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a partir de la matriz de semejanzas, se utiliza por lo general
algoritmos matematicos. Algunos de estos algoritmos generan
“cluster” o grupos.

El procedimiento de agrupamiento consiste en obtener una o
mas particiones de un conjunto de UB. EIl algoritmo de
Ligamiento Promedio UPGMA (Unweighted Pair Group
Method using Arithmetic Average) requiere de una especie de
similitud o disimilitud promedio entre una UB (o cluster)
candidata y un cluster ya existente. Cada UB en ese cluster es
ponderado equitativamente, independientemente de su
subdivision estructural.

La disimilitud U entre dos cluster cualesquiera j y k se define
como

Ujk = (l / tjtk) ij Ujk ,

donde t representa el nimero de UB en cada cluster. El
algoritmo trabaja de la siguiente manera (ver ejemplo en los
anexos):

1. Se buscan los grupos (cluster) menos disimiles, los cuales
formaran un nuevo grupo. La disimilitud entre UB que no se
unan en nuevos cluster permanecen sin cambio alguno de la
matriz original.

2. A partir de la primera matriz agrupada, se buscan nuevos
pares menos disimiles de la misma manera que en la matriz
original. Aqui entra en juego el criterio no ponderado.



3. Se generan nuevas matrices hasta conseguir una matriz con
un valor final de disimilitud.

4. Estos agrupamientos jerarquizados se expresan
gréficamente en un dendrograma o arbol filogenético. Para
evaluar la consistencia del agrupamiento o clado,
respectivamente, se recurre a la técnica de re-muestreo
(bootstrapping) para generar multiples arboles a partir de la
matriz de datos original. La unidad de muestreo son los loci.
En cada nudo se presenta la proporcion de arboles que
mostraron dicho agrupamiento/clado, valor que se conoce
como valor-P. En el dendrograma siguiente se observa que el
agrupamiento/clado entre las especies 2 y 3 se presentd en un
81,1 % de los éarboles. Si bien el valor-P es alto, es
recomendable que esté por encima del 95%. El
agrupamiento/clado de la especie 1 con las dos anteriores no
fue muy robusto, con un 55%. Ello indica que este grupo de
tres especies no es consistente, existiendo la posibilidad de
que la especie 1 forme por si sola un grupo.

Especie 4

Especie 1

55,0
Especie 2

81,1

Especie 3
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2.11 Métodos de ordenamiento

A veces es conveniente complementar la informacion de
clasificacion, obtenida a partir del dendrograma, con un
método de ordenamiento. Es recomendable hacer un cluster
como primer paso, y si el fenograma parece poco
satisfactorio, realizar un estudio de ordenamiento. Estos
métodos, preferiblemente en tres dimensiones, son
importantes para entender la estructura poblacional con mayor
detalle. EI método de ordenamiento mas utilizado es el
Analisis de Componentes Principales (ACP), a pesar de que
existen otros como el Andlisis de Coordenadas Principales
que usa la matriz de coeficientes de semejanza.

El ACP un método multivariado utilizado principalmente para
reducir la cantidad de informacion. Requiere de variables con
distribucion normal (multinormal); no obstante, en la mayoria
de los casos se hace con fines descriptivos, sin considerar
pruebas de hipotesis, por lo que se omite la multinormalidad
de las variables.

Si se considera los registros de una muestra de n individuos
para cada una de la p variantes genéticas (para todos los loci)

Xj (G=1,..p)

los registros se pueden escribir en notacion matricial como

X* = [Xij/,



donde X;j; denota el registro de la j-ésima variable para el i-
ésimo individuo. Si los registros de X* se expresan como
desviaciones de su respectiva media, se origina la matriz

X = [Xij/.

Si X’X es la suma de cuadrados corregida y los productos
cruzados, la matriz de varianza-covarianza viene dada por

S=(X'X)/ (n-1).

El objetivo del ACP es transformar la matriz X de p variantes,
las cuales pueden estar correlacionadas, en otra matriz Y de p
variables hipotéticas no correlacionadas, cuyas varianzas
disminuyen de la primera a la Gltima. Esto se logra utilizando
una matriz ortogonal U

Y = XU

donde las columnas de U son los vectores latentes
normalizados de la matriz S(pxp), arreglados de tal manera
que el primer vector posee la Raiz Latente (A1) mayor de S, el
segundo la segunda raiz, y asi sucesivamente.

Si y; es la nueva variable, correspondiente a la primera
columna de Y, representa por lo tanto el primer Componente
Principal (CP). Este es una suma ponderada de las variables
Xj(J=1,...,p) y se puede escribir como

Y1 = XqU11 + XaU21 + ... + XpUpa
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donde uj; es el peso dado a la j-ésima variable en este
componente. La varianza de y; es

Var (y;) = A1 (o autovalor)
Siendo A; es la raiz latente mayor.

Cuando un conjunto de variables observadas estan
relacionadas, los primeros CP derivados de ellas explican una
parte grande de su varianza;, asi que, sin una pérdida
apreciable de la informacion original, las variantes pueden
remplazarse por un conjunto pequefio de variables derivadas.

El ACP se caracteriza por ser una representacion confiable de
las distancias entre grupos (cluster) mayores; pero es notorio
su sesgo cuando se tratan vecinos cercanos. En este aspecto es
contradictorio al UPGMA, el cual generalmente reproduce
fielmente las distancias entre elementos cercanos; pero
distorsiona las distancias entre miembros de grupos grandes,
p.e. a nivel de los troncos del dendrograma.
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2. MAPEO CROMOSOMICO
2.1. Modo de herencia de caracteres monogenicos

Los datos observados se confrontan con una segregacion
tedrica esperada en funcion del grado de dominancia intra-
alélica. En plantas, se usan preferentemente poblaciones
segregantes como la F;, Retrocruzas (Rc), Dobles Haploides
(DH) y Lineas Endocriadas Recombinantes (RIL), cuya
segregacion fenotipica se conoce de antemano. En el caso de
una poblacion de individuos diploides, donde los padres
poseen los genotipos aa y bb y los fenotipos A y B,
respectivamente, se esperarian las siguientes proporciones
fenotipicas (genotipicas)

Poblacion codominancia dominancia
completa
= 1A:2AB:1B 3A:1B
2 (Laa:2ab:1bb) (Laa+2ab):1bb
Rc 1AB:1B 1A:1B
(F1 X P2) (Lab: 1bb) (lab : 1 bb)
DH 1A:1B 1A:1B
RIL (1aa:1bb) (1aa:1bb)

El ajuste de los datos observados a los esperados se establece
por el método estadistico de bondad de ajuste y® donde la
distribucion y? es una razén entre la suma de cuadrados entre
de los datos observados y una varianza teorica fijada (Mather
1967). El estadistico x* se calcula de la siguiente (Mather
1957):
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7= X (ni-ei)’le;
donde

k el nmero de genotipos descendientes distinguibles
ni el nimero de descendientes con el i-ésimo genotipo
ei, el numero esperado correspondiente.

La divergencia x°> no deberia exceder un umbral
preestablecido para no rechazar la hip6tesis nula. EI umbral se
obtiene de la correspondiente  probabilidad (valor
probabilistico o valor-p) de ocurrencia a partir de una
distribucion 2 con k-1 grados de libertad. Para un error tipo |
del 5 % (valor-p), el umbral de rechazo para tres clases (2 gl)
es de 5,99 y de 3,84 para dos clases (1 gl). Un valor-p bajo
(correspondiente a un % por encima del umbral) sugiere que
la segregacion en ese locus esta distorsionada. La desviacion
pudiera ser causada por el azar y/o por seleccion en alguno de
los alelos.

2.2 Ligamiento genético

El ligamiento genético entre dos loci es una asociacion que se
establece a nivel de la meiosis, especificamente durante la
fase de paquitene. Cuando se consideran poblaciones
experimentales como una F, 0 una retrocruza, dos genes
presentan asociacion si se encuentran en un MisSMoO
cromosoma. Esto permite definir un grupo de ligamiento
como aquel conjunto de genes en el cual existe al menos una
asociacion entre un gen y cualquier otro. Tedricamente, un



cromosoma se corresponde con un grupo de ligamiento; no
obstante, por causa de artificios experimentales puede haber
dos 0 mas grupos de ligamiento asignados a un cromosoma. A
medida que se amplia la cobertura del genoma, con un mayor
numero de marcadores (saturacion), se llega a la condicion
tedrica esperada.

En todo estudio de mapeo se buscan dos objetivos:
e deteccion de ligamiento
e estimacion del grado de asociacion (ligamiento)

Ambos no son necesariamente secuenciales, pues algunos
programas de computacion detectan y estiman el grado de
ligamiento simultdneamente.

Inferir el comportamiento de una caracteristica de interés a
través de los marcadores moleculares es una herramienta que
hace optimo el proceso de diagndstico y seleccion de
variantes especificas. La Seleccién Asistida por Marcadores
(Marker Assisted Selection) es una metodologia que
establece, por lo tanto, asociaciones entre dos caracteristicas:
el marcador (variable predictora) y el caracter de interés
(variable marcada).

2.3 Deteccion de ligamiento
Prueba de ligamiento (bondad de ajuste ,{2)
Esta prueba parte del supuesto de que cualquier conjunto de

datos que no se ajusten a una segregacion de genes
independientes implica ligamiento. Las segregaciones
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esperadas sobre las que se fundamenta la Hipotesis nula (Ho)
para dos genes independientes se presentan en el siguiente
cuadro:

Poblacion Dominancia Codominancia
Completa

F2 9:3:3:1 1:2:1:2:4:2:1:2:1

Rc 1:1:1:1 1:1:1:1

RIL 1:1:1:1 1:1:1:1

DH 1:1:1:1 1:1:1:1

La divergencia de los datos observados con respecto a los
esperados, partiendo de wuna segregacion de genes
independientes, viene dada por

2 Tot = 3 (a - nm;) / nm;

donde n es el total de individuos evaluados y a; y m; el
namero de individuos observados y la frecuencia esperada
para la i-ésima clase, respectivamente.

Esta variacion Total (o Suma de Cuadrados Totales) incluye
tres componentes:

e desviacion del gen A con respecto a la segregacion
mendeliana (Ho: 1:2:1 en F,, 1:1 en cruza de prueba,
1:1 en doble-haploides) (*A)

e desviacion del gen B con respecto a la segregacion
mendeliana (#°B)

e desviacion de la segregacion conjunta (genes A y B)
con respecto a la independencia (/L)



Por descarte el »’L viene dado por la diferencia entre la
variacion total y las divergencias de las segregaciones
individuales de los dos genes

/L= /Total - /A- 4B
Este valor se confronta con x® teérico, que indica la
probabilidad de que el valor de #* observado sea debido al
azar en presencia de la Ho. Si el valor observado estd por
encima del teorico se rechaza la Ho de no ligamiento y se
infiere que los datos se comportan como si los dos genes
estuviesen ligados.

Prueba de maxima verosimilitud

Uno de los criterios estadisticos para aceptar o rechazar el
ligamiento entre dos o mas genes es el Lod-Score (LS),
originalmente propuesto por Morton (1955) aunque adaptado
posteriormente para muestras fijas no secuenciales (Chotai
1984, Gerber y Rodolphe 1994). Este se define como el Logig
de la relacion que existe entre la probabilidad de que los datos
provengan de loci que estan ligados y la probabilidad de que
los datos se deriven de loci independientes. El término Lod
son las siglas del “logaritmo de la razon de las probabilidades
(odds)”.

El LS se puede definir mediante la razén:

2(6) = logso [P(r;6) / P(r;0,5)].
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Considerado como una funcion de 6, P(r;60) es llamada la
funcion de verosimilitud, donde & es el parametro de la
frecuencia de recombinacion y r el estimado muestral. El
numerador de la razén se lee como la “probabilidad de que se
hayan obtenido los datos observados asumiendo un valor de r
dado”; por otra parte, el denominador se interpretaria como
“la probabilidad de que se hayan obtenido los datos
observados asumiendo un r de 0,5”.

La prueba LS rechaza la hip6tesis nula de independencia entre
los genes [Ho (6=0,5)] para valores altos de la razén

P(r;8max) / P(r;0,5);

P(r; émax) denota el maximo de P(r;#) en el intérvalo 0,5 > 6
> 0, es decir el valor de r que mas se ajusta a los datos. El
valor &max con el cual se consigue este maximo se denomina
el estimado de maxima verosimilitud de &, y su calculo se
detallard mas adelante.

La prueba del LS es més potente que la tradicional prueba
de la Tabla de Contingencia cuando las segregaciones
individuales de cada gen son mendelianas; pero al contrario,
no es robusta cuando existen distorsiones. El limite
convencional para la aceptacion del ligamiento es un LS
mayor o igual a 3,0, el cual se corresponde con una relacién
de 1000:1 a favor del ligamiento. Los valores de probabilidad
asociados con cada LS, basados en una distribucién % con 1
grado de libertad se muestran en el siguiente cuadro



Lod-Score y sus valores de probabilidad (error tipo 1)
asociados

Lod-Score Nivel de significacion*
1,0 0,0160
15 0,0043
2,0 0,0012
2,5 0,0003
3,0 0,0001

* Niveles de significacion para la prueba de una sola cola

Debido a que el valor umbral de 3,0 se adapt6 de estudios de
genética humana, a veces se le considera demasiado estricto
para aceptar ligamientos en especies con un menor numero de
cromosomas, en las cuales se supone que existe una mayor
probabilidad a priori de ligamiento. Por el contrario, un valor
umbral bajo incrementa la oportunidad de detectar ligamiento
si estd presente, pero aumenta el riesgo de aceptar el
ligamiento de dos loci cuando en realidad no existe.

Prueba de contingencia

La prueba de deteccion de ligamiento #°L asume que
cualquier locus se desvia de la segregacion mendeliana
esperada por efectos del azar. En esta situacion, el azar queda
minimizado en el estimador #* L. Sin embargo, cuando se
sospecha que las desviaciones son sistematicas, es
recomendable utilizar una prueba de contingencia. Por otra
parte, la prueba LS también se basa en que cada locus no se
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desvia de las proporciones mendelianas, por lo que no se
recomienda su empleo en caso contrario. Ante ello, se sugiere
el empleo de una prueba de contingencia (yc?), la cual no
presupone segregacion mendeliana alguna.

En la prueba de yc 2, las frecuencias esperadas se obtienen a
partir de

Eij = 2}C1 chz (Xi, * X,j) / X..
donde

Eij = es la frecuencia absoluta esperada para la i-ésima clase
del factor 1y la j-ésima clase del factor 2

Xi. = es el total marginal con la i-ésima clase del factor 1

J.j = es el total marginal con la el j-ésima clase del factor 2

X.. = es el total general

Los valores esperados se calculan bajo el supuesto de que la
hip6tesis nula es verdadera (independencia de los factores), la
cual se distribuye aproximadamente como yc?, con (m-1)*(n-
1) grados de libertad, donde n es el nimero de clases del
factor 1 y m el numero de clases del factor 2. Para una buena
aproximacion, los valores esperados no deberian ser tan
pequenos.

El estadistico yc 2 se obtendria como

2= 5" 5% (- Ey)* /By



Un punto importante, es que la prueba °L es preferible a la
de contingencia cuando se presentan desviaciones
monofactoriales debidas al azar. Sin embargo, no es fécil
determinar si las desviaciones son aleatorias, de alli que se
sugiera realizar una prueba de contingencia que complemente
a la prueba de ligamiento 7°L .

2.4 Cuantificacion de la frecuencia de recombinacion

La cuantificacion de la intensidad de ligamiento se basa en la
frecuencia de rompimiento y reunion de los cromosomas
homologos entre loci, por lo que es un estimado de la
proporcion de cromosomas recombinados y en organismos
diploides, la proporcion de gametas recombinantes. La
intensidad de ligamiento se mide a través de la frecuencia de
recombinacion, designada como r. El siguiente ejemplo
muestra graficamente este concepto:

Asuma el caso hipotético de un organismo F; con sélo 4
células germinales de genotipo AB/ab. Suponiendo que el
50% de sus células sufren entrecruzamiento (M = 0,5) durante
la meiosis se tendrian los siguientes productos meioticos:

Parentales Recombinantes
CELULA 1 (sin EC): 2 AB, 2 ab
CELULA 2 (sin EC): 2 AB,2ab
CELULA 3 (con EC): 1AB,1lab, 1Ab,1aB
CELULA 4 (con EC): 1AB,1ab, 1Ab, 1aB
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En total:

Gametas paternas

AB = 6/16
ab= 6/16
Gametas recombinantes
Ab= 2/16
aB= 2/16

r = frecuencia gametas recomb. = 2(2/16) = %2 = 0,25 (25%)

de alli que las frecuencias de cada gameta se pueden expresar
como:

Gametas Paternas:  AB y ab con frecuencia (1-r)/2 c/u
Gametas Recombinantes: ~ Ab y aB con frecuencia r/2 c/u

Puede observarse que la frecuencia de recombinacion es sélo
la mitad de la frecuencia de entrecruzamiento (M=2r), lo cual
se deduce porque de cada célula que sufre entrecruzamiento,
se originaran dos cromatidas recombinantes. Si se considerara
un porcentaje de entrecruzamiento del 100%, r seria igual a
0,5, en cuyo caso los genes se comportarian como si fuesen
independientes.

Retrocruza

Permite determinar r en una forma sencilla y directa. Con
caracteres dominantes, uno de los padres (neutral) sélo



poseera genes en condicion recesiva, de tal forma de inferir la
constitucion genética de las gametas de la F;. Observando
directamente los fenotipos de los individuos de esta poblacion
se obtiener.

Si el individuo F; del ejemplo anterior se cruzase con un
individuo completamente recesivo (cruza de prueba)

AB/ab x ab/ab

Gametas Genotipo | Fenotipo Frec. Valor
F1 Padre Esperada | observado
(1-rn)/2AB | 1ab | AB/ab AB (1-r)/2 al
r/2 Ab lab | Abl/ab Ab r/2 a2
r/2 aB lab | aBl/ab aB r/2 a3
(1-n/2ab | 1ab ab/ab ab (1-r)/2 a4

r = individuos recombinantes / Total
r=(2+a3)/(al +a2 + a3+ a4)

Este metodo, si bien es directo, estd limitado a solo aquellas
situaciones en la que se dispone de la cruza de prueba,
conseguida en muchos casos a través de la retrocruza de una
F1 con uno de los padres. No obstante, en muchos organismos
es mas facil autofecundar y obtener una F, que hacer
cruzamientos forzados.
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Método de maxima verosimilitud

Este método puede aplicarse a cualquier poblacion
experimental (F,, Rc, DH, F3) y es mas eficiente
(estadisticamente) que el método anterior. Fue propuesto
inicialmente para estimar r del cruce de doble heterocigotos
(Haldane 1919, Fisher y Balmukand 1928). Para simplificar la
comprension del método, se estimara r mediante una cruza de
prueba.

En esta poblacion las frecuencias esperadas para dos genes,
definidas por m; (i = 1,2,3,4), se pueden conocer en términos
de r, parametro que se quiere determinar. La verosimilitud de
observar una familia esta dada por un término de la expansion

(m1 + m2 + m3 + m4)"

donde n es el nimero total de individuos de la familia, lo que
resulta en

[n!/all a2! a3! a4!] * (m1)* (m2)* (m3)* (m4)*.

El método de maxima verosimilitud depende de Ila
maximizacion de esta expresion, con respecto a r. Para tal fin,
el logaritmo de la misma es mas comodo matematicamente
para su maximizacion, ya que tambien tendra su maximo para
el mismo valor de r que la expresion no transformada. Asi, el
logaritmo de la expansion de verosimilitud, definida por L, es:

L=C+allogml+a2logm2+ a3 log m3+ a4 log m4



donde C es una constante que depende del término de
verosimilitud, el cual desaparece al momento de la derivacion.
La derivacion maximiza el termino:

dL/dr = al(d log m1)/ dr + a2(d log m2)/ dr
+ a3 (d log m3)/ dr + a4 (d log m4)/dr =0

Una de las soluciones de la ecuacion sera el valor de émax,
que daria el valor de r que mas se ajusta a los datos
observados. Allard (1956) presenta las soluciones para las
derivadas dependiendo de la familia evaluada. Para esta cruza
de prueba (en acoplamiento):

dL/dr = - (al+ad)/(1-r) + (a2+a3)/(r) =0
despejando r quedaria
r=(@2+a3)/(al +a2 +a3 +a4)
que corresponde a la cantidad de individuos recombinantes
entre total, deduccion idéntica a la obtenida por el método de
la retrocruza. El error estandar del estimado para el caso de

esta cruza de prueba se obtiene a traves de

Sr=[r(1-r)n] **

Métodos de los momentos

Cuando los factores monogénicos no  segregan
mendelianamente, se prefiere este método sobre el de maxima
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verosimilitud para estimar la frecuencia de recombinacion. En
algunas situaciones se obtienen estimados exactos; mientras
que en otras se reduce el error originado por la pobre
segregacion si se compara con el método de méaxima
verosimilitud (Immer 1929). EI método estd adaptado para
caracteres dominantes, donde soOlo se registran 4 clases
fenotipicas, a saber:

A>a, B>b

A-B- (a)
A-bb (b)
AaB- (c)
Aabb (d)

Si se emplean caracteres codominantes es necesario
transformar los fenotipos codominantes de los marcadores de
acuerdo a la nomenclatura anterior. Se puede asignar la
dominancia a cualquiera de los dos alelos segregantes en cada
locus.

El cociente K= ad/bc es igualado a su esperanza matematica
(Fisher y Balmukand 1928, Immer 1929):

K= &@a)eld) / &c)elc) =P +P) / (1-P)
donde P estd en funcidén de la proporcion de las gametas

portadoras de las combinaciones alélicas AB y ab. De acuerdo
a la férmula anterior, P se consigue como una solucién de

(K-1)P? - 2(K+1)P + K =0



Finalmente r se calcula como

en fase de acoplamiento: r = 1 — (P)"/2
en repulsion: r = (P)Y2

La varianza de P se consigue mediante
2P(1-P)(2+P) / n(1+2P)

donde n es el tamafio de la progenie.

2.5 Principios del mapeo cromosémico

Las frecuencias de recombinacion entre pares de loci ubicados
en un mismo cromosoma deben ser encuadradas en un Mapa
Cromosomico. EI mapeo cromosémico involucra al menos
tres loci ubicados en un cromosoma. Aquellos loci muy
proximos fisicamente deberian presentar recombinaciones
poco frecuentes y viceversa. Si asumimos el siguiente ejemplo
en el cual el orden de los genes es A, B y C, con la siguiente
fase parental:
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Y se realiza el cruce ABC/abc x abc/abc con los siguientes
resultados:

ABC/abc = 360; abc/abc = 363; ABc/abc =47
abC/abc = 55; Abc/abc = 112; aBC/abc = 99
AbC/abc = 8; aBc/abc = 10

La frecuencias de recombinacion vienen dadas por
Fag = fRSi + fDR
en la que
fRSi = frecuencia de recombinantes simples de la i-ésima
region, siendoi =1, Il
fDR = frecuencia de los doble recombinantes
de esta manera
rlag = (112+99) + (8+10) / 1054 = 0,217 (21,7%)
rllgc = (47+55) + (8+10) / 1054 = 0,114 (11,4%)
rag+sc = 0,217 + 0,114 = 0,331

Se debe enfatizar que las frecuencias de recombinacion no son
aditivas. Si se calcula r entre A y C directamente de los datos:

rac = (Ac + aC) / Total = [(47+112) + (55+99)] / 1054
rac =0,297



se obtiene un valor menor al conseguido por la sumatoria de
los r individuales, es decir, 0,331.

Esto se entiende porque cada frecuencia de recombinacion
para un segmento dado incluye a los dobles recombinantes,
los cuales, al considerar dos secciones contiguas, se
neutralizan dando la apariencia de que se estd considerando
una gameta paterna. De alli que varios eventos de
recombinacion son enmascarados Y rac tiende a ser menor que

I' AB+BC-

Esta relacion se expresa como:
I'ag+BC = fRSI + fRSII + 2fDR

lo que sugiere que las sumas individuales poseen un
componente adicional no detectado en los datos observados
igual a 2DR, por lo que las r no son aditivas. Como los
recombinantes observados entre A y C son aquellos que
provienen de un solo evento de recombinacion, bien sea entre
Ay B ¢ entre By C, entonces

rac = ras (1-rec) + rec (1-rag)
Fac = I'as + I'sc - 2I'aslec
El factor ragrsc (fDR) se hace mayor a medida que los r de

cada uno de los segmentos se hacen méas grande, lo cual
disminuye la aditividad de r como medida de mapeo lineal.
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Distancias de mapeo

Una distancia de mapeo debe ser Aditiva, de tal manera que
cuando nuevos loci sean afiadidos al mapa, las distancias
anteriores no tengan que ser reajustadas. También debe medir
el nimero total de entrecruzamientos (M) (tanto los pares
como los impares). Por naturaleza, esta medida es aditiva, en
la que el nimero de entrecruzamientos (M) entre A 'y C es
igual a los M entre A'y B més los M entre By C.

Algunas funciones de mapeo que tratan de predecir M en
funcion de r fueron propuestas por Haldane (1919) y Kosambi
(1944). La Distancia de Mapeo de Haldane es la mas simple
pues no asume interferencia, lo que se puede interpretar como
la ocurrencia de entrecruzamientos al azar e independientes a
lo largo del todo el genoma:

M =In(1-2r) / 2 (en Morgans) y
r =% [1-exp(1-2M)]
La distancia de Kosambi incluye interferencia parcial
M =% In [(1+2r)/(1-2r)] (en Morgans) y
r = [1-exp(-4M)] / [2(1+exp(-4M))]
No hay una relacion universal entre la distancia de mapeo y la
distancia fisica entre dos loci. Un centiMorgan (o unidad de

mapeo) se corresponde con una distancia de aprox. 10 Kb a
1000 Kb, dependiendo de la especie. Incluso dentro de un



mismo cromosoma puede haber cambios dramaticos. Los
entrecruzamientos tienden a ser suprimidos cerca del
centromero y los telomeros, lo cual aumenta la cantidad de
pares de bases por cM. La tasa de recombinacién puede variar
también con el sexo (Drosophila).

Ordenamiento de los loci

Los mapas genéticos se construyen con mayor confianza
cuando se incluye informacion de mdltiples loci. En tal
sentido, los métodos de mapeo deben adaptarse a esta
condicidn. Esto no es facil, pues el nimero de combinaciones
posibles es elevado. Para determinar el orden mas probable de
los marcadores dentro de un grupo de ligamiento, el programa
MAPMAKER (Lander et al. 1987; Lander y Green 1987) por
ejemplo emplea el siguiente procedimiento:

e Para cada posible orden de ese grupo se calcula la
maxima verosimilitud segin los datos observados,
considerando simultdneamente las distancias de mapeo
entre todos los marcadores.

e Luego se comparan estas verosimilitudes y se escoge
el orden mas probable como respuesta.

Este tipo de analisis no es practico, incluso para grupos de
tamafo mediano (6 a 10 marcadores) porque para un grupo de
N marcadores existirian N!/2 combinaciones. En estos casos,
se obtienen ordenes de subconjuntos del grupo de ligamiento,
para después solaparlos y finalmente mapear cualquier
marcador sobrante en funcién de los ya mapeados.
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El proceso de mapeo para pequefios grupos de loci se hace a
través del Algoritmo EM. Este algoritmo ofrece una
aproximacion general y potente para obtener los estimados de
méaxima verosimilitud, aun si hay datos faltantes. En plantas,
se adaptd a partir de desarrollos tedricos aplicados a la
genética humana. El algoritmo EM busca en un espacio
multidimensional las frecuencias de recombinacion para todos
los intervalos. El procedimiento general se describe a
continuacion.

Asuma

0={6, ..., Oh1}

Como un vector de un conjunto de frecuencias de
recombinacion entre loci que maximiza la probabilidad de que
los datos observados se hayan derivado de él.

M]_,...,Mm

Representan los m loci genéticos, alineados de acuerdo a un
orden cromosdmico asumido, y 4 a la fraccion de
recombinacion entre los loci adyacentes m; y mi.;.

Entonces EM remplaza mediante tanteo un 89 en un
6 "*"°, donde éste Ultimo posee una mayor verosimilitud que
el anterior.

EM busca el @ final suponiendo un estimado inicial (& 2"9"°)
para todas las fracciones de recombinacion entre los loci
considerados. En el primer paso (E=expectativa) usa el 6 ™%



como si fuese el @ real, y calcula el valor esperado para los
datos completos, es decir, el nimero esperado de meiosis
recombinantes y no recombinantes en cada intervalo. Este
paso se conoce también como Reconstruccion Genética,
referida al célculo del ndmero esperado de meiosis
recombinantes. La Reconstruccion Genética mas generalizada
y empleada para las poblaciones vegetales se basa en las
“Cadenas Ocultas de Markov”.

El siguiente paso (M=maximizacion) usa los valores
esperados de los datos completos como si fuesen los
verdaderos, y calcula el estimado de méxima verosimilitud &
Y0 para las fracciones de recombinacion.

Finalmente tantea de nuevo los pasos E y M hasta que los
estimados 6°™¢"°y 9™ converjan.
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3. DETECCION Y MAPEO DE QTL EN PLANTAS

Mediante asociaciones estadisticas entre marcadores genéticos
y un caracter cuantitativo se pueden detectar, ubicar y estimar
el efecto de los factores genéticos que controlan al mismo o
Quantitative Trait Loci (QTL). Los QTL se emplazan en
regiones particulares del genoma lo que permite
caracterizarlos como unidades mendelianas y manipularlos de
forma mas simple. Como requisito inicial es importante
disponer de mapas genéticos densamente saturados para
posteriormente localizar los QTL. Los principios basicos del
mapeo Yya se discutieron en el capitulo anterior.

No se pretende hacer una revision exhaustiva de los métodos
de mapeo; solo se discutirdn los méas simples y de mayor uso,
en particular los Modelos lineales (un marcador a la vez) vy el
Mapeo por intérvalo.

3.1 Generalidades

Una caracteristica cuantitativa cominmente esta condicionada
por poligenes, cada uno con efecto pequefio sobre el fenotipo,
por lo que es dificil discriminar los efectos individuales de
cada gen. En general dicha caracteristica estd muy afectada
por el medio ambiente. Estadisticamente tiende a ser
registrada a través de mediciones y explicada por medio de
medias y varianzas. Al verificarse que los rasgos cuantitativos
eran explicados por la conjuncién de genes de herencia
simple, se busco asociarlos con genes marcadores a través del
ligamiento genético facilitando su ubicacién en un mapa.
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Considere r como la frecuencia de recombinacion entre un
marcador genético, llamado M1 y un locus (Q) que codifica
para una caracteristica cuantitativa (QTL), y r la frecuencia
recombinacion entre Q y un segundo marcador M2.

M1 r Q r’ M2
e e e

Si se conociera la ubicacion en el mapa de M1y M2, ry r’,
esto permitiria ubicar al QTL. EI mapeo genético de los QTL
descansa sobre la idea de que los marcadores genéticos que
tienden a ser transmitidos en conjunto con valores especificos
de la caracteristica cuantitativa tienen una alta probabilidad de
estar cerca del gen que afecta a ese caracter.

Valores genotipicos

Las relaciones entre los valores genotipicos se pueden
expresar en la escala:

AZAZ AIAZ AIAI
®* & o o
-a PM d +a



donde

PM (Punto Medio) = punto medio entre los valores
genotipicos de los homocigotos

-a= valor genotipico del homocigoto A2A2

+a = valor genotipico del homocigoto A1A1

d=  valor genotipico del heterocigoto A1A2 (especifica el
grado de dominancia)

El valor de a refleja el componente aditivo de la variabilidad
genética. Es el que se puede ir acumulando por seleccion y
esta directamente relacionado con la cantidad de alelos
favorables en un organismo. El término favorable es relativo y
dependerd de cudl alelo aporte un fenotipo ventajoso en
ciertas condiciones ambientales, naturales o antrdpicas.

Por otra parte, d es un término asociado con la interaccion de
dominancia e influye en el componente no aditivo de la
varianza genética. Dado a que s6lo se expresa en individuos
heterocigotos, no puede medirse en homocigotos, por lo que
no suele relacionarse con la cantidad de alelos favorables en
un individuo.

Primeros estudios

Sax (1923) en Phaseolus vulgaris, estudio la asociacion entre
el peso y el grado de pigmentacion del grano. El observé en
una F, que la pigmentacion del grano se asociaba con el peso
del mismo. Los granos pigmentados estaban condicionados
por un alelo dominante (P); mientras que los no pigmentados
por la alternativa recesiva (p).
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Los registros del cruce fueron:

L1 X L2
(56 g; Pigmentada) (21 g; No pigmentada)
P p
F
P X=29¢g
p X=26,4¢

Las relaciones entre los distintos genotipos fueron

e PP/pp=4,3 (P <0,05)
e Pp/pp=19
e (PP-pp)/ (Pp-pp)=2

lo cual se interpreta como un incremento constante entre pp —
Pp — PP de 2, por lo que se concluy6 que P estaba ligado de
manera aditiva al peso del grano.

3.2. Métodos estadisticos para el andlisis de los QTL

Es comun en todos estos métodos conocer el efecto de a, d y
r. Sin embargo, se pueden clasificar de acuerdo al uso de la
informacién disponible:

e Un marcador a la vez (modelos lineales)
e Mapeo por intervalo
e Mapeo multiple



Sélo los dos primeros seran descritos aqui. En todos los
métodos se registra el caracter cuantitativo y el genotipo del
marcador genético para cada individuo o un grupo de
individuos que representan una linea endogamica
recombinante (RIL) o doble haploide (DH). Se acostumbra
que en la fase de plantula se registre el marcador genético y
posteriormente en campo, luego del transplante en algunas
especies, la variable cuantitativa.

Salvo algunas excepciones, los métodos se basan en la
evaluacion de caracteres con distribucién normal, por lo que
no es raro el uso de los métodos estadisticos paramétricos,
como los derivados del modelo lineal y los andlisis de
regresion

Modelos lineales

Estos meétodos usan la informacién de un marcador a la vez.
No requieren de un mapeo cromosdémico, pues consideran la
asociacion de la caracteristica cuantitativa con cada marcador
por separado. Los derivados del modelo lineal son los mas
sencillos en su concepcion y en su aplicacién. A través de
estos metodos se puede determinar superficialmente cuéles
marcadores presentan asociacion con los QTLs, y hacer un
descarte preliminar.

En la siguiente figura se muestra graficamente el principio
que subyace en los modelos lineales. Los diversos genotipos
del marcador genético se identifican mediante patrones de
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bandas en un gel de electroforesis. La caracteristica
cuantitativa corresponde al tamafio del fruto.

S S S OS OAASDSSS

XY 639 £X) CXP AT £ £ €533 (X3 £

aa: Aa: AA:
mean=1.8¢g mesan=2.8 q mean=38 g

Each copy of allele A = +1 gram per fruit

grams per fruit
T
a

HO—+—0O0——O D ‘
2?27 177 A 77 772 777

Tomado de Paterson et al. (1991)

Cada genotipo del marcador puede estar asociado con el peso
medido de los individuos con ese patrén. En la figura anterior
se observa que los individuos con la banda inferior (genotipo
aa) presentan una media para el peso de 1,8 g, el patrén con
dos bandas (Aa) de 2,8 g y aquellos con la banda superior
(AA) de 3,8 g. Por lo tanto, el marcador genético A muestra
una asociacion con la caracteristica cuantitativa. La
asociacion se muestra porque existen diferencias de 1 g entre
cada homocigoto y el heterocigoto y 2 g entre ambos
homocigotos. Ello indica que por cada alelo A que posea un



individuo, éste poseera 1 g adicional partiendo del nivel basal
de1,8g.

No obstante, no se tiene la certeza sobre la ubicacion de los
genes que codifican la caracteristica. La razon es la siguiente:
para una asociacion entre el marcador y el QTL pueden existir
dos alternativas

e Un QTL muy proximo al marcador con efecto
pequefio (frutos pequefios cerca de la letra A en la
figura)

e Un QTL muy alejado al marcador con efecto grande
(frutos grandes alejados de la letra A en la figura)

De alli surge la primera limitacion de los métodos de un
marcador a la vez: no es posible estimar con certeza el efecto
del QTL, denominado a, y su distancia del marcador (r). Por
lo consecuencia, estos métodos pueden usarse como una
primera aproximacion al estudio de los QTL. Esta
incertidumbre, como se vera posteriormente, se puede definir
estadisticamente.

Deteccion estadistica del efecto de un QTL

Detectar estadisticamente las diferencias entre clases para los
modelos lineales depende del nimero de clases consideradas.
Cuando se trata de dos, lo ideal seria una prueba de t. Para tres
clases, una prueba de F, cominmente denominada Analisis de
varianza 0 ANOVA (en inglés), permite detectar diferencias
entre las clases; posteriormente una prueba de contraste entre
las medias de las clases (por ejemplo la prueba de t)
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complementaria el andlisis. Otra via es a través de un Analisis
de Regresion Simple, lo cual es equivalente. En este caso, si
el coeficiente de regresion es distinto de cero, indicaria que el
marcador esta asociado con el carécter cuantitativo.

En un ANOVA y en la prueba de t se detecta la diferencia (o)
entre las clases del marcador si ésta es lo suficientemente
grande, dada una varianza (¢? ) dentro de las clases, lo cual
implica asociacién. El nivel de significacion estd en funcion
del nivel de confianza de la prueba.

Las diferencias entre clases no necesariamente indican el
contraste real entre los valores genotipicos. En los modelos
lineales, la frecuencia de recombinacion (r) enmascara las
diferencias reales de la siguiente manera

0 enunak,

M1M1 — M2M2 = 2a (1-2r)
M1M2 — (MIM1 + M2M2) / 2 = d (1-2r)?

o0 enuna Rc

(A) M1IM1 — M1M2 = (a-d) (1-2r)
(B) M1IM2 — M2M2 = (a+d) (1-2r)

A-B =2d (1-2r)
A+B =2a (1-2r)

& en una poblacién de doble haploides (DH)



M1M1 — M2M2 = 2a (1-2r)

En todos los casos, a y d estan sesgados (subestimados) por
(1-2r). Mientras mayor es el valor de r, mayor sera el sesgo
que posee la diferencia observada entre las clases del
marcador. Ahora se entiende por que un QTL con efecto
grande (a) y r grande puede aparentar un QTL pequefio con r
pequefio. Por ejemplo, en el caso de los siguientes QTL
detectados en una poblacion de DH

QTLA:a=2;r=0,3
QTLB:a=1;r=0,1

El 6 para los dos QTL
da=2(2)[1-2(0,3)]=1,6
ds =2(1) [1-2(0,1)] =1,6

Surge por lo tanto una restriccion para el uso de estos
modelos: el valor real de la diferencia solo sera detectado si el
marcador se encuentra exactamente en el QTL, es decir, que
el r = 0. No hay forma de conocer a y d salvo que r sea cero.
Si r = 0,5, la diferencia real, a pesar de que pueda ser
inmensamente grande, no se detectara con la prueba, pues

5=2a[l1-2(0,5)] =0.

Otras limitaciones del modelo surgen también cuando r es
diferente de cero. En el siguiente cuadro se describen las
medias y varianzas teoricas para cada clase del marcador en
una F».
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Genotipo Media Varianza

M1M1  a(1-2r) + 2dr(1-r) 2a°r(1-r)+2d°rs

-4adr(1-3r+2r?)

M1M?2 d(1-2r+2dr°) 2a°r(1-r)+2d°rs

M2M2  -a(1-2r) + 2dr(1-r) 2a°r(1-r)+2d°rs

+4adr(1-3r+2r?)

s= 1-3r+4r-2r°

Cuando r = 0, las varianzas de las tres clases son iguales a
2a’r; pero para r > 0, las varianzas entre las clases son
distintas. EI ANOVA asume que las varianzas entre clases son
iguales, por lo que se estaria violando uno de los supuestos
del método.

En conclusion para los modelos lineales. i) Si las varianzas
son distintas, se sugiere no utilizar el término del error del
ANOVA. ii) No se puede precisar la ubicacion del QTL ni su
efecto real, ya que no se pueden estimar a, d y r, pues las dos
primeros parametros estarian subestimados por un factor (1-
2r). iii) Debido al efecto del entrecruzamiento (r > 0) pueden
aparecer diferentes genotipos del QTL dentro de una clase del
marcador; eso genera distribuciones mixtas dentro de cada
clase MiMj debidas a la segregacion de Q1Q1 + Q1Q2 +
Q2Q2, inflando las varianzas dentro de las clases y
disminuyendo la sensibilidad de la prueba.

Ejemplo

El siguiente caso ilustra la aplicacion del modelo en tomate
para la tolerancia a la salinidad (Bretd et al. 1994). El estudio



asocio la expresion de la caracteristica cuantitativa a 2
marcadores isoenziméticos, 10 RFLP y 2 RAPD. Cada
descendencia F, del cruce L. esculentum cv Madrigal x L.
pimpinellifolium Linea 1 (donadora de la tolerancia) se evalu6
para numero de frutos (FN), peso del fruto promedio (FW) y
peso de fruto total (FT) en condiciones salinas.

Se declar6 que un marcador estaba asociado con la salinidad
cuando las medias de cada clase del marcador (para
rendimiento) eran distintas significativamente de acuerdo a la
prueba de t con estimados no agrupados (pool) de la varianza,
la cual se especifica como

t = (Xmy — Xmy) / [(5:°/ny) + (s:4/n)] M2
donde
Xm; = media de la i-ésima clase marcadora
s; = desviacion estandar de la i-ésima clase

n; = nimero de individuos evaluados en la i-ésima clase

El valor de t, que sigue la distribucién de Student, se compara
con un t tabulado con

(s1/ny + s%/ny)? 1 [(s%1/n1)? 1 (n1-1)] + [s%2/n2)? / (n-1)]

grados de libertad.
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Los resultados se muestran a continuacion. Cuando son
significativos, los genotipos se ordenan segin sus medias
mostrandose el estadistico t para la diferencia entre clases
hmocigotas. NS significa que las clases genotipicas no son
significativas.

a

Marcador Peso total Numero de frutos

Peso del fruto

Aco-1 NS NS PP EP>EE -2
Est-4 NS NS NS
TGI8 NS NS NS
TG23 NS NS NS
TG24 NS PP.EP>EE —34 NS
TG30 NS NS NS
TG43 NS PP>EP>EE

—2.5 NS
TG48 NS PP.EP>EE —25 EE>EP PP29
TG63 NS NS NS
TG 68 NS NS NS
TG123 PP,EP>EE PP,EP>EE-3§ NS

-29

TG134 NS NS EL,EP>PP34
PD2 NS NS NS
PD3 NS NS NS

Se detectaron varios QTL relacionados con la tolerancia a la
salinidad; 6 marcadores mostraron cierto grado de asociacion
con los componentes de rendimiento: 3 de ellos con FW, 4
con FN y 1 con TW. El marcador TG 48 estuvo relacionado
tanto con FW como con FN, lo que sugiere la existencia de
efectos pleiotropicos en esta region del genoma. Para los
marcadores ligados a los QTL que afectan a FN, las plantas F;
con el alelo P en el locus marcador (derivado de L.
pimpinellifolium), tanto en dosis simple como en doble,
produjeron mas frutos en condiciones salinas que las plantas



homocigotas para el alelo E. En el caso de FW, las plantas
con el alelo P en los loci TG48 y TG134 presentaron frutos
mas pequefios y por el contrario, frutos mas grandes en Aco-
1.

Los autores concluyen que en el mejoramiento para
rendimiento bajo condiciones salinas, la seleccion deberia
estar orientada hacia aquellas plantas con el alelo P en los loci
Aco-1, TG24, TG123 y TG43, y con el alelo E en los demas
loci; de igual manera sugieren desarrollar dos lineas distintas
con los genotipos EE y PP en el locus TG48 para incrementar
FW 'y FN, respectivamente

Mapeo por intervalo

El mapeo por intervalo surge de la necesidad de estimar a, d y
r. El método evalia si un QTL se encuentra entre dos
marcadores. Algunas de las ventajas que muestra sobre los
modelos lineales son su mayor potencia para detectar QTL, ya
qgue se disminuye el efecto de las distribuciones mixtas;
disminucion el error Tipo I; menor sensibilidad a la no-
normalidad; ademéas de generar intervalos de confianza para
estos parametros.

En el mapeo por intervalo estan contenidas dos frecuencias de
recombinacion (r y r’) y tres loci distribuidos linealmente de
la siguiente manera
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M1 r Q r’ M2
®* e e
\ )
|
3
Donde
O=r+r’ sin interferencia

O=r+r-2rr con interferencia

Modelo de regresion lineal

El modelo de regresion se basa en que la variable dependiente
(en este caso el carécter cuantitativo) se puede explicar a
través de una o varias variables (marcadores genéticos).

Considere que Y;j; es la observacion en la i-ésima planta con la
j-ésima clase del marcador, y 7 la probabilidad de que un
alelo Q esté presente en un individuo dada la j-ésima clase
marcadora. Q se considera un alelo favorable en el QTL para
la caracteristica cuantitativa. Cada clase marcadora esta
representada por una combinacion alélica de los dos
marcadores circundantes al QTL, donde M1M2, M1im2,
m1M2, m1mz2 pueden tomar los valores respectivo de j = 1, 2,
3, 4. Tanto M1 y m1, como M2 y m2 representan las dos
variantes alélicas de cada marcador. Ademas, asuma que i =1,
2, ..., n; es el nimero de individuos en la j-ésima clase,



Segun una hipdtesis con sélo efectos aditivos en el locus Q,
en la que sdélo interesa la presencia de los alelos favorables y
no las combinaciones heterocigéticas (dominancia), Yjj viene
dada por

Yij=2q +(Q-¢) [
En el que

2q es el punto de corte de la regresion; nivel basal o
genotipo sin alelos favorables (qq)

(Q-9) es la pendiente de la regresion; representa
incremento en el rendimiento de acuerdo al
namero de alelos favorables Q que presenta el
i-ésimo individuo en la j-ésima clase. Sefiala el
valor de “a” del QTL

T variable que representa la probabilidad de que el i-
ésimo individuo posea un alelo favorable; esta en
funcion de la clase marcadora

En otras palabras, se busca estimar el rendimiento de un
individuo en funcién de su clase marcadora. En la ecuacion
general de regresion 2g = fo y (Q-g) = p1. Por lo tanto, el
modelo se puede traducir en

A A

Yij = o+ fr I + &
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afadiendo el error experimental &;;.

Faltaria definir los valores que tomaria 7 dependiendo de la
clase marcadora. Faltaria definir los valores que tomaria I’}
dependiendo de la clase marcadora. Este modelo, descrito en
Martinez y Curnow (1992) se aplica a una retrocruza, aunque
puede ser adaptado a cualquier otra poblacion. En tal sentido,
los T'j estaran referidos a la Rc.

En una Rc, la gameta que define al fenotipo de cada individuo
es la aportada por la F;. Si se obtiene la probabilidad de que
se presente un alelo Q dado las combinaciones alélicas en las
gametas (M1M2, M1m2, m1M2, m1m2), se obtendran los 7.
Por ejemplo, 71 es la probabilidad de que esté presente un
alelo Q dada la gameta del marcador M1M2. Trataremos de
desarrollar solamente este valor. Considere dos padres con
combinaciones alélicas M1QM2/M1QM2 y
mlgm2/mlgm2 (representando el padre recesivo qg). Se
asume de antemano que Q esta entre los loci marcadores.

Asi, un individuo de la F1 formaria las siguientes gametas

Combinacién tipo probabilidad
M1QM2 paterna 1-nN(1-rH/r2
mlgm2 paterna (1-nN@a-r)r2
M1Qm2 RSII (r-rr)/2
mlgM2 RSII (r-rr)l2
M1lgm2 RSI (r—rr)/2
m1lQM?2 RSI (r—rr)/2
M1gM2 DR re’/2

m1Qm2 DR re’/ 2




RS = recombinantes simples; DR = doble recombinantes

La probabilidad de que ocurran gametas M1M2, sumando la
tercera columna sera

P (M1M2) = (1-1)(1-r')/2 + rr’/2 = ¥ (1-6)

I =P(M1QM2) /P (M1IM2) = P (M1QM2/ M1M2) =
[(A-NQA-r)/2] 1 [% (1-0)]

I=1-[r (6-r)/(1-2r)1- 0)]

En el supuesto de que se desee incorporar interferencia
completa en el modelo, los valores de 7" en el cuadro que se
muestra a continuacion deben cambiarse a: 71 =1- I, =1y
I, =1-15=(6-r)/.

Valores de I' dado el genotipo del marcador sin
interferencia

1—1[r(6-r)/(1-

I M1M2 2r)(1- )]

I, M1m?2 (1-r) (6-r) 1 6 (1-2r)
I's m1M2 1- 17

Iy mim2 1- 7y

Para cada valor de r, r" y 0 debera existir un valor de ", y por
consecuencia, un valor de By y pi, de alli que podemos
expresar el modelo como
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Yij (r) = o (r) + pu(r) I;(r)

El fundamento del modelo de regresion se expresa asi.
Primero se fija un r para obtener los estimados de £y y f1.
Luego se repite este paso para todos los r posibles del
intervalo definido por 4. Finalmente, se escoge aquel r que
genere las menores Sumas de Cuadrados Residuales (SCR;
fuente del error en el ANOVA), que son un indicativo del
ajuste del modelo a los datos observados. Una vez conocido
ese r, inmediatamente se conoce la posicion del QTL vy el
estimado de a. La SCR se obtienen como

A

SCR = =1 2=y (i — yii(r) )°

Los resultados se pueden expresar como un grafico de dos
dimensiones, en el que el eje de las ordenadas expresa las
SCR para cada uno de los r en el eje de las abscisas. Por
ejemplo, Martinez y Curnow (1992) pusieron a prueba el
modelo utilizando una poblacién obtenida por simulacion en
el que la caracteristica cuantitativa se explicaba a través de un
QTL ubicado en el medio de dos marcadores M2 y M3, con
una=1.

La siguiente figura muestra una sima (menor valor para la
SCR 0 RSS), exactamente en la ubicacion del QTL, aun r =
0,1 entre M2 y Q (en la figura expresado como B). En este
caso el coeficiente de regresion B1(0,1) = 1,00, coincide con el
valor simulado de a = 1.
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E{RSS(1)] for.cuch point between the markers M, and
M,. Sizc of the effect B = 1. No interference

El modelo de regresion lineal puede adaptarse para mas de un
QTL y se puede considerar tres marcadores a la vez. Ello le
confiere ciertas ventajas sobre el método de méaxima
verosimilitud y el modelo de regresion con dos marcadores a
la vez. Hay que incluir en el modelo ya no 4 clases para una
retrocruza, sino 8, ademas de que el numero de B aumenta de
2 a 3 y se afiaden dos probabilidades condicionales, y y A,
aparte de I'. En términos generales, aunque el modelo de
regresion se puede aplicar a cualquier niUmero de marcadores,
el analisis simultaneo esta restringido, pues el tamafio de la
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muestra se incrementaria exponencialmente de tal forma de
obtener una precision deseada.

Mapeo por intervalo simple

Este método localiza un QTL en cualquier ubicacion de un
grupo de ligamiento (Lander y Botstein 1989). Es el método
incluido en el programa MAPMAKER/QTL (Lander et al.
1987). Para una retrocruza, el fenotipo (@) y el genotipo (gi)
para el i-ésimo individuo estan relacionados de acuerdo a la
tradicional regresion lineal

di=a+bgi+e

donde
a media de la poblacion
gi es una variable indicadora que toma valores de (0,1)
segun el numero de alelos Q
b indica el efecto fenotipico estimado de una sustitucion
alélica en un QTL hipotético
&i es una variable normal con media cero y varianza ¢*

Si se registran los valores fenotipicos para un grupo de
individuos para cada clase marcadora, interesa obtener de alli
los estimados de a, b y ° que maximicen la probabilidad de
ocurrencia de los datos observados L(a, b, ¢°), conocidos
como estimados de maxima verosimilitud. Como la
distribucion normal es continua, recurrimos a la funcion de
densidad de probabilidades para obtener la probabilidad de
ocurrencia de cada observacion.



En la retrocruza se esperan dos distribuciones, cada una
correspondiente a las dos clases genotipicas para el locus
QTL: Qg y qqg; la primera con una copia del alelo Q y la otra
sin copia alguna. Cada clase por lo tanto, de acuerdo a la
ecuacion anterior, poseera una media distinta pues bg; en la
primera clase sera igual a b y en la segunda igual a cero:

media varianza alelos Q
Clase Qq a+b o 1
Clase qq a o 0

La funcién de densidad para el i-ésimo individuo dentro de
cada clase estara definida por

F(y) = [1/o(2n)""] exp [-(x-u ) / 20°]
Que para la

Clase Qq (1)
F) = [1/o(2n)*?] exp [-(® i-(a + b))? / 26°] = L(1);

Clase qq (0)
F) = [1/o2n)*?] exp [-(® -a)? / 26°] = L(0).

El problema consiste en determinar a cual de las dos clases
pertenece un individuo, conociendo solamente la informacién
del genotipo del marcador. Debido a la incertidumbre no se
deberia descartar ninguna de las dos, sino integrar las
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probabilidades de ocurrencia obtenidas de las dos funciones
de densidad. Esto se logra al afiadir un coeficiente a cada
funcion de densidad, que indigue la probabilidad de que cada
una de las clases pueda ocurrir en el i-ésimo individuo, dado
el genotipo del marcador. Este coeficiente se simboliza como
Gi(1) 6 Gj(0) segun sea la clase, y depende de r, r" y 6 de una
forma similar a la segunda tabla de la pagina 28.

La probabilidad de ocurrencia del i-ésimo individuo queda
definida como

Gi(0) Li(0) + Gi(2) Li(2)

Finalmente, las probabilidades de ocurrencia de todos los
individuos evaluados deben ser multiplicadas entre si para
obtener la funcién de verosimilitud

L (a, b, 6°) = IT; [Gi(0) Li(0) + Gi(1) Li(1)].

Para cada valor de r se obtienen distintas verosimilitudes para
la funcién L(a, b, ¢°). Las frecuencias de recombinacion
entran en Gj(1) y Gi(0) de una forma similar al procedimiento
que concluyd con los estimados del cuadro de la pagina 28.

Deteccion del QTL

Los estimados de maxima verosimilitud se comparan con los
estimados obtenidos suponiendo que b=0, es decir,
asumiendo que no hay QTL alguno (x, 0, %) contenido en el
par de marcadores M1y M2.



La evidencia de que existe un QTL se extrae del LOD-Score,
o el logaritmo de la relacion entre la probabilidad de que los
datos observados se hayan derivado de un QTL ubicado en el
intervalo definido por un par de marcadores y la probabilidad
de que los datos provengan de un QTL ausente de ese
intervalo

LOD = logyo (L (&, b, 6®) /L (u, 0, 6°)).

El LOD-Score se puede interpretar como “Cuan probable los
datos observados se derivaron de un QTL presente que de uno
ausente”. Si el LOD sobrepasa un umbral, generalmente entre
2 'y 3, se toma como indicio de que el QTL esta en el intervalo
evaluado.

Al igual que en el método de regresion lineal, para diferentes
valores de r se obtienen diferentes verosimilitudes, y por
consecuencia diferentes valores de LOD-Score. De alli se
elabora una grafica en dos dimensiones que expresa la
relacion entre los diferentes valores de r en el eje de las
abscisas y el LOD-Score en el eje de las ordenadas. El umbral
de aceptacion de un QTL se representa con una recta
horizontal para el valor del LOD seleccionado. En el r en que
la curva sobrepase este umbral, se declara la ubicacion del
QTL.

Ejemplo

De Paterson et al. (1988) se extrajo la figura de la derecha de
un mapa de verosimilitud del cromosoma 6 de tomate. Se
midi6 el peso, concentracion de sélidos solubles (grados Brix)
y pH del fruto en 273 individuos de la retrocruza
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(Lycopersicon esculentum cv. UC82B x L. chmielewskii
accesion LA1028) x Lycopersicon esculentum cv. UC82B. Se
seleccionaron un subconjunto de marcadores polimorficos, 63
RFLP y 5 isoenzimas, espaciados en intervalos de
aproximadamente 20 cM en los 12 cromosomas del tomate.

Se observa un QTL para cada una de las tres caracteristicas
sefialadas en el mapa. Se declaré la presencia del QTL cuando
el LOD sobrepasé el umbral de 2,5. Los intervalos de
confianza sefialan las regiones a ambos extremos del pico
donde hay una caida del LOD de 1 (barra) 6 2 (lineas); lo que
equivale a una disminucion de la verosimilitud de la
existencia del QTL en esa regién de 10 6 100 veces,
respectivamente. Los tres QTL coinciden en ubicacion, en la
region cubierta por los marcadores CD42, SP y PC5. Esta
conjuncion de picos pudiera interpretarse como un efecto
pleiotropico, pues la misma region codifica para las tres
caracteristicas.
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Desventajas

La prueba de deteccion no es realmente una prueba por
intervalo, ya que no puede ser independiente de los efectos de
otros QTL fuera del intervalo. Si hay méas de un QTL en un
cromosoma, la prueba estadistica estara afectada por esos
QTL y los estimados de posicion y efecto del QTL
probablemente estaran sesgados. Como consecuencia, este
método no es eficiente con el uso de los datos, ya que la
informacién de otros marcadores diferente a la pareja M1 y
M2 no se utiliza.
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Mapeo por intervalo compuesto

El mapeo compuesto se propuso para minimizar los
problemas que presenta el mapeo por intervalo (Zeng 1994).
Representa una variacion de éste que afade a su vez la
informacion de los marcadores externos al intérvalo mediante
una regresion maltiple

@ ;= a+ bgi + Zbixik +ei
donde
bx = es el coeficiente de regresion parcial del k-ésimo
marcador sobre el fenotipo @
Xik = €s un coeficiente conocido del k-ésimo marcador para el
i-ésimo individuo.
Los estimados de b, by y ¢ se obtienen a través de las
soluciones de matrices, detalladas en la pagina 1461 de Zeng
(1994).
Deteccion del QTL

Las hipdtesis por ser probadas son las siguientes

Ho:b:0
Hi:b=0

El estadistico de prueba es la Relacion de Verosimilitud (LR)
que se calcula como



LR = -2In(L0/L1)
en la que
Lo = funcion de verosimilitud bajo la hipétesis nula

El LR se comporta de acuerdo a una distribucién ¥? con
grados de libertad que varian en funcion del numero de
marcadores o de individuos. Por otra parte, a través de
permutaciones se puede obtener la probabilidad de conseguir
un LR mayor que el observado y por medio de técnicas de re-
muestreo como Bootstrapping y Jacknife, la desviacion
estandar del estadistico de prueba y la de los efectos de
aditividad y dominancia.

El QTLCARTOGRAPHER (QTLCART, Basten et al.

1994.) es un algoritmo de computacién que se encarga de
obtener los estimados de los efectos aditivos, dominancia,
epistasis y posicion del QTL segun este modelo. Presenta a su
vez alternativas para efectuar un andlisis previo de los datos
segun regresion simple, ademas de que realiza el mapeo por
intervalo simple. Necesita ser alimentado con un mapa
cromosomico, preferiblemente mediante el MAPMAKER,
pues posee la opcidn de formatear la salida de este mapa para
utilizarlo posteriormente.

La filosofia del programa es tratar de fijar cualquier variacion
(o ruido de fondo) del caracter cuantitativo que no se deba a la
segregacion genética dentro del intervalo bajo estudio. El
QTLCART presenta diferentes submodelos que pueden

49

probarse para detectar y estimar los efectos de un QTL.
Algunos de los mas importantes son:

a) Modelo 1: usa todos los marcadores para controlar el
“background” genético

b) Modelo 2: usa todos los marcadores no ligados.

c) Modelo 4: usa un marcador por cromosoma (excepto
el que se esta probando).

d) Modelo 6: usa un numero fijado de marcadores
previamente asociados al caracter a través de regresion
paso a paso, y una ventana de longitud variable a los
lados del intervalo que no se considera para controlar
el background genético.
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