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corrélations entre sujets apparentés et analyse statistique
de la variance chez les jumeaux

par

E. Dernrsn-GusseNHovEN

INTRODUCTION

Quelques collègues nous ont demandé I'explication des bases statistiques et géné-
tiques d'un article et d'un programme de Christian et al. (1974) consacrés au choix
d'une estimation de la variance génétique en biométrie. Nous remercions tout parti-
culièrement ces auteurs de nous avoir communiqué ce programme excellent : il a
servi dans plusieurs études biométriques consacrées à des jumeaux belges.

Nous donnons d'abord une analyse intuitive des causes possibles de corrélations
positives entre sujets apparentés : doublets père/fils ou jumeaux d'une paire, soit
monozygotiques (MZ), soit dizygotiques (DZ).

La deuxième partie explique les bases statistiques du programme, la troisième est
consacrée à la décomposition de la variance génétique et la quatrième à la synthèse
des analyses statistique et génétique. Nous terminons par quelques remarques sur la
validité du modèle.

1. CORRELATIONS ENTRE SUJETS APPARENTES.

1.1. Corrélations entre les taitles père / fils (fig. l, 2, J, 4)

Pour séparer les causes des corrélations positives entre les mesures d'un père et
celles de son fils, nous faisons appel à une expérience fictive faite sur des souris.
Imaginons une population de souris dans laquelle nous distinguons des doublets
composés d'un mâle et d'un de ses descendants mâles de première génération et que
nous désignerons dans la suite par ( père et fils >, père et fils d'un même doublet res-
tant réunis dans une même niche écologique. Une telle étude serait réalisable, mais si
à notre connaissance elle n'a pas été faite, c'est que les généticiens qui utilisent des
souris ne font pas en général, de biométrie. Nous représenterons les mesures, par
exemple les statures de chaque doublet, par un point (fig. I ,2,3,4), I'abscisse étant
la taille du père, I'ordonnée celle du fils. Nous allons varier les conditions de I'expé-
rience fictive et examiner leurs effets sur l'allure des nuages de points représentant
les doublets.
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l.l.A. Lignée pure de souris, même milieu pour tous les individus donc pour
l'ensemble des doublets (fig. I )

S'ils appartiennent à une lignée pure de souris, tous les mâles sont des homozygo-
tes identiques et si, en plus, ils vivent tous dans des conditions égales, il n'y a aucune
raison pour qu'un fils ressemble plus à son père qu'à n'importe quel autre mâle; on
peut s'attendre, ainsi que le suggère la figure l, à trouver une corrélation nulle entre
les tailles père/fils, puisque, dans cette expérience, tous les individus mâles parta-
gent les mêmes gènes et le même milieu. La droite de régression taille fils / taille père
est horizontale.

Cela étant, on peut se demander d'où provient alors la variabilité entre les indivi-
dus; on peut I'expliquer : a) par les erreurs de mesure; b) par I' inévitable inégalité
des conditions de vie in utero et durant I'allaitement. Remarquons cependant que
ces causes de variation sont aléatoires et qu'elles affectent indépendamment les
mesures du père et celles du fils, n'entraînant aucune corrélation non nulle.

1.1.8. Population génétiquement variée de souris, même milieu pour tous les indivi-
dus (fis. 2)

Lorsque la population est génétiquement variée et que le caractère mesuré est sous
la dépendance des gènes, étant donné qu'un fils reçoit la moitié des gènes de son
père, il ressemblera plus à celui-ci qu'aux autres individus. Si le père est grand, le fils
aura également tendance à dépasser la moyenne, ainsi que le suggère le figure 2, avec
une droite de régression taille fils / taille père à pente positive, le coefficient de cor-
rélation étant lui aussi positif. C'est la ressemblance génétique du père et du fils qui
en est la cause et non pas une quelconque variation du milieu entre les doublets, car
ici nous supposons le milieu égal pour tous. Rappelons en outre que si la population
est panmictique, le coefficient de corrélation r a 0,5 comme espérance mathémati-
que. Remarquons que le nuage de points sur la figure 2 est plus étalé que celui de la
figure I à cause de la diversité génétique de la population.

l.l.C. Lignée pure de souris, milieux contrastés pour les doublets, père et fils restant
réunis ("fiç. 3 )

On est de nouveau dans le cas d'une population d'homozygotes tous identiques,
mais on place les doublets père/fils dans des milieux contrastés. L'étalement plus
grand du nuage de points sur la figure 3 que sur la figure I est dû aux variations du
milieu. Cependant, puisqu'un père et son fils partagent les mêmes avantages (ou
désavantages) des conditions de vie, le fils aura tendance à ressembler au père, r et le
coefficient de régression taille fils/taille père sont positifs. Cette ressemblance est
due aux variations des conditions mésologiques entre les doublets et non pas aux
variations du génome des individus.
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Fig. l ,  2,3, 4: Corrélat ions statures père/f i ls
Père et fils d'un même doublet restent toujours dans un même milieu.
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l.l.D. Population humaine aux variations mésologiques et génétiques ("fie. a)

Chez I'homme il n'y a pas de lignées pures. Galton ( 1885) construisit un graphi-
que, esquissé et simplifié sur la figure 4, chaque point représentant la taille d'un étu-
diant (ordonnée) et celle de son père (abscisse). La valeur de r est naturellement
positive, mais contrairement aux situations représentées sur les figures 2 et 3, on ne
peut décider si la ressemblance père/fils est due à la variation des gènes ou à celle du
milieu. Ce n'était évidemment pas un hasard si Galton avait pris soin de choisir son
échantillon de doublets père/fils dans un milieu assez homogène du point de vue cul-
turel (Université de Cambridge), de sorte qu'on peut penser que la valeur r : 0,5
indique plutôt une ressemblance due au génome qu'au milieu. Rappelons que c'est
Galton qui a introduit le terme < régression vers la médiocrité > de la taille du fils par
rapport à la taille du père.

Conclusions du 1.1.

a) Un coefficient de corrélation positif révèle ou bien des influences mésologiques
variées mais égales pour le père et le fils, ou bien des facteurs génétiques égaux pour
père et fils ou encore la présence simultanée des deux sortes d'effets, et, sans autre
information sur les doublets père/fils et la population à laquelle ils appartiennent,
on ne peut décider quelles sont les causes déterminantes de la ressemblance. C'est le
cas pour la figure 4.

b) Comme le montre la figure l, sans variation génétique et mésologique, il n'y a
pas de corrélation positive; la figure l, avec r : O, ne signifie donc pas que la taille
des souris ne dépend pas des gènes; elle signifie simplement qu'il n'y a pas de varia-
tion génétique dans une lignée pure. Si la population de souris de la figure 2 était
génétiquement trés polymorphe, r augmenterait à cause de cette variation généti-
que;de même, si dans la figure 3, les conditions mésologiques dans lesquelles sont
plongés les doublets père/fils, devenaient de plus en plus extrêmes, r augmenterait
sans cesse.

En général, dans une population panmictique, la ressemblance d'un fils avec son
père est conditionnée à la fois par la variation du milieu et par celle du patrimoine
génétique. C'est donc en définitive la connaissance de la variance des facteurs géné-
tiques et mésologiques qui est essentielle dans I'analyse des caractères mesurables.

1.2. corrélations entre les tailles des jumeaux d'une paire (fig. 5, 61 7)

Nous venons de voir que chez I'homme, I'analyse des caractères biométriques à
partir de doublets un parent,/un enfant présente des difficultés parce qu'il est impos-
sible de séparer les facteurs génétiques et mésologiques qui entrent en jeu. De ce
point de vue, les jumeaux présentent de grands avantages. Nous supposerons ici que
les jumeaux d'une paire sont de même sexe et qu'ils ont été élevés ensemble. Entre
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les paires - de même qu'entre les doublets père / fils - existent des variations géné-
tiques et mésologiques, mais chaque paire monozygotique se compose de deux sujets
génétiquement identiques, tandis qu'une paire dizygotique comprend deux sujets qui
diffèrent génétiquement comme deux frères ou deux sæurs. C'est le contraste entre
les deux types de jumeaux qui est exploité.

La figure 5 représente une paire de jumeaux de tailles respectives a et b. Les points I
et 2 ont comme coordonnées respectivement a, b et b, a. Cette paire a donc comme
double image les points I et2, symétriques par rapport à la bissectrice de I'angle formé
par les axes du graphique; la distance entre ces points, divisée par \Euaut I a-b l, de
sorte que plus les jumeaux de la paire diffèrent pour la taille, plus les points I et 2
seront éloignés de la bissectrice. Le point d'intersection de celle-ci et du segment qui
joint les points I et2 a des coordonnées toutes deux égales à (a + b) / z,lataille
moyenne de la paire. D'autre part, si deux jumeaux ont des tailles égales, a : b et les
points I et2 sont confondus et situés sur la bissectrice. Cette représentation symétri-
que supprime I'effet du numéro d'ordre des jumeaux d'une paire. Dans la 2. partie
nous verrons d'ailleurs que dans les calculs, seul le carré de l'écart entre les mesures
d'une paire intervient.

1.2.A. Conélations des jumeaux monozygotiques (MZ), les jumeaux de chaque
paire étant élevés ensemble (1i5. 6)

Les 2n points de la figure 6 représentent les tailles de n paires de jumeaux MZ; ils
sont peu distants de la bissectrice à cause de la ressemblance des tailles des jumeaux
de chaque paire MZ. Si la différence a-b est souvent non nulle, c'est non seulement à
cause des erreurs de mesure mais parce que, bien que de même génome et élevés
ensemble, les jumeaux d'une paire MZ ne vivent pas exactement dans le même
milieu, ni avant, ni après la naissance.

D'autre part, le nuage de points est étiré le long de la bissectrice : en effet, les famil-
les dont sont issues les paires de jumeaux diffèrent par leurs gènes et par leur milieu,
et, plus la population d'origine des jumeaux est variée, plus le nuage sera allongé.La
corrélation - mesurée pour les jumeaux par R, le coefficient de corrélation intra-
classe ( formule 20) - croît précisément lorsque les différences intrapaires diminuent
en même temps qu'augmentent les différences interpaires, c'est-à-dire les moyennes
( a  +  b ) /  2 d e s p a i r e s ( f o r m u l e 4 ) .

1.2.8. Corrélations des jumeaux dizygotiques (DZ), les jumeaux de chaque paire
étant ëlévés ensemble ("fie. 7)

Les figures 6 et 7 sont analogues, mais le nuage de points des paires DZ révèle une
corrélation moindre, non parce que les moyennes des paires sont moins dispersées
(nous supposons en effet que la population d'origine est la même pour les deux types
de jumeaux ), mais parce que les différences de taille intrapaires sont plus grandes ; en
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Fig. 5. : Double image d'une paire de jumeaux de statures a et b.
Si (a - b)'est petit, les jumeaux se ressemblent pour la taille.

a

a

a

a

a a

a
a a

a o

o

a
a

a

a a

o a

o

a a o '
R D z t o

Rtuz> 'RDz

Fig. 6 , 7 : statures de jumeaux; les paires vivent dans des milieux différents;
les jumeaux d'une paire vivent ensemble.
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commun;  on  sa i t  que

identiques par descen-
ef fet ,  les jumeaux DZ n'ont qu'une

pour eux I 'espérance mathématique

dance est  égale à l /2.

Conclusions du 1.2.

partie de leurs gènes en
de la fraction de gènes

a) Ainsi  donc, s i  une populat ion a fourni  deux échant i l lons de paires de jumeaux

de même sexe - par exemple masculins - les uns monozygotiques, les autres dizy-
got iques, la comparaison des coeff ic ients de corrélat ion intraclasse RMZ et RDZ
(formules 69 et  70) pourra révéler s i  le caractère biométr ique à l 'étude est  au moins
partiellement déterminé par le génome. En effet, si RMZ est significativement supé-
r ieur à RDZ et s i  les jumeaux de chaque paire v ivent ensemble,  l 'écart  RMZ-RDZ

est essentiellement dû à la différence génétique des jumeaux dizygotiques et non pas

aux effets de facteurs mésologiques.

b) Si ,  dans la populat ion d 'or ig ine,  la var iat ion des facteurs génét iques et  mésolo-
giques augmente,  les moyennes (a + b) /  2des paires de jumeaux vont divergerde
plus en plus,  les nuages de points des f igures 6 et  7 s 'ét i reront davantage le long de la

bissectrice et les coefficients RMZ et RDZ augmenteront.

c) Lorsque RMZ est peu différent de RDZ, cela n'est pas une preuve de I 'absence

de facteurs génét iques dans l 'é laborat ion du caractère biométr ique étudié;ce fa i t  se
produirai t  par exemple pour une populat ion d 'or ig ine t rès homogène du point  de

vue génét ique.

d) C'est  à dessein que nous avons pr is comme exemple la ta i l le,  caractère pour

lequel  i l  n 'existe pas d ' interact ion entre jumeaux d'une paire.  Cependant de tel les
interact ions s 'observent pour certains t ra i ts psychologiques et  dans ce cas el les doi-
vent intervenir  dans la discussion sur les valeurs respect ives de RMZ et RDZ.

2. BASE STATISTIQUE DU PROGRAMME DE CHRISTIAN et al. (1974\.

Dans cette deuxième part ie,  nous nous reportons souvent aux notat ions et  aux

données chi f f rées du tableau I  re lat i f  à la stature de 57 paires deMZ et 39 paires de

DZ, toutes mascul ines.  La descr ipt ion de ces échant i l lons a été donnée par Defr ise et

al .  (1982).  Le tableau I  est  obtenu par le programme que Christ ian et  a l .  ont  b ien

voulu nous communiquer.  Quand i l  y  a l ieu,  nous indiquons, à côté des formules et

des résul tats,  le numéro correspondant de la l igne du tableau I  :  a insi ,  t . l ,  8 s igni f ie
<< la l igne 8 du tableau I  >.

2.1. Yariances et corrélations, les groupes NIZ et DZ élant séparés

L' importance de la comparaison des variances intrapaires et interpaires a été
esquissée in tu i t ivement  dans les paragraphes l .2 .Aer ,  1 .2.8.  Ci  -dessous sui t  I 'expl i -
cation stat ist ique.



140 société royale belge d'Anthropologie et de préhistoire

2.1.A. Notations pour les valeurs observées et calculées

Dans un échantillon de n paires de jumeaux, soient

xi3 la mesure du jumeau i (i : I ou 2) de la jième paire, avec j = 1,2,..,n,
2

* . j  =  ( " r j  +  x6)  /  2  =L .  
. * i j /  2

l - -  I

la moyenne de la jième paire,

+ 3  - t rx. .=  L L* i :  /  2n= L.  (x l j  +  *z l  /  2n (2)
J r j

la moyenne des n paires,

Qtot :f f ,*r: - x.)2 (3)
j i

la somme des carrés des écarts à la moyenne, désignée par < total sum of squares D
(t.I'8). Cette somme a2n'l degrés de liberté désignés par DF pour <<degrees of
freedom)) sur le tableau I. Soient encore

Qa =f 
f ,.., - x.)2: 2f (x.j x.)2 = zf t.rj i l?L - x..)z g)

j i i ' j 2

la somme des carrés des écarts interpaires avec n-l DF et <A>) pour ((among))

Qry =f f ,*,, - x.lz: f (xrj - *212 / 2
J r j

la somme des carrés des écarts intrapaires avec n DF et < W )) pour < within >
On a, identiquement,

Q t o t : Q n + Q W ;

c'est la relation classique de I'analyse de la variance.
On note encore

AMS = Qa / (n - I ) les carrés moyens interpaires,

(<among mean squares>, t.I.,6) et
\ryMS = Qrgy / n les carrés moyens intrapaires,

( l )

(s)

(6)

(7)

(8)
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(<wi th in  mean squares) ) ,  t .1 ,7 ) .
Par exemple, pour les figures 6 et7, Q4 et AMS seront d'autant plus grands que le

nuage de points sera plus étiré le long de la bissectrice, tandis que Q1ry et WMS dimi-
nueront dans la mesure où les points se rapprocheront de la bissectrice, c'est-à-dire
dans la mesure où les jumeaux se ressembleront davantage pour le caractère étudié.

2.1.8. Notqtions pour une analyse de la variance

R.A. Fisher ( 1954) introduisit une analyse destinée à comparer les variances
d'enfants, intra-et interfamilles. Nous croyons uti le d'exposer le modèle théorique
qui sous-tend cette analyse car i l  permet un examen simple et intuit if des figures 6 et 7.

La valeur observée du jumeau i de la paire j se décompose ainsi :

* i j : P + f j + . i j

t4l

(e)

oti l, est la moyenne théorique des 2 n jumeaux, f; la contribution familiale aux
mesures de la j 'uT:. pa.ire et zij l 'écart du jumeau i à" l-+ + f j, la valeur attendue de
x;;  Pour une fami l le donnée,-

avec  cov  ( t \ , t1 j )  :  O (10)

Les distributions de fi et zij sont supposées normales avec des variances égales à :

V( f j )  :  g  
?  , lavar iance in te r fami l lee t

V ( z i j  )  =  6 2 , l a v a r i a n c e i n t r a p a i r e s

De plus,  cov (  f  j ,  t i j )  :  O, de sorte que la var iance de x1; est

v ( x i j )  :  C f  ?  +  î  2  =  g? ,

On trouve aisément,  en combinant les formules (4) à (13) :

E ( A M S )  :  2  C  ?

( l  I  )

( 1 2 )

(  l 3 )

(  l 4 )

(  l 5 )
2
f -

+ Cf 2 :  var ianceinterpaireset

variance intrapairesE ( W M S )  =  t

On observe encore que

E ( A M S )  :  u ?  +

la variance i n t erpa ires
les 59 et  66)

( û ? + t 2 t : t

= la vsriance interfamilles +

2
f + t à,,  de sorte que

lu variance totale, ( cf formu-
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2.1.C. Analyse de la voriance de Fisher

D'après les conditions (10) à (13), le rapport

r AMSr = -wNis
2 f (x.j x . . ) 2  /  ( n r)

f (xrj *212 / n

a une distribution de Fisher-Snedecor, avec n-l et n degrés de liberté et il peut être
testé, I'hypothèse nulle étant î f = 0.

Les ̂  espérances mathématiques des termes de F sont respectivement
26 "f^+o z et(r z, (14) et (15). Ce sont donc bien les grandeurs relatives deof
etg 2 qui entrent en jeu : pou rC 2 petit par rapport àt ?,F sera grand etsi cette
valeur de F est significative, on rejette I'hypothèse nulle et on admet que gr? f O et
aussi que certains facteurs familiaux agissent sur le caractère analysé. Si, âu'con-
traire, la variance interfamille 6rf est minime (ce serait le cas, sans doute rare, d,une
population d'origine à faible variation génétique et mésologique) alors F sera proche
de I et non significatif. Dans un tel cas, les facteurs familiaux éventuels ne peuvent
être mis en évidence. Cependant, une valeur de F proche de I ne prouve pas nécessai-
rement I'absence de tels facteurs : c'est seulement leur peu de variation dans la popu-. )
lation (avec cf très perit) qui entraîne la non signification de F.

En utilisant les carrés moyens pour la taille (t.I, 6 et 7), on obtient, d'après (16),
F : 26,10 pour les 57 paires MZ etF : 6,74 pour les 39 paires DZ; cedernier résul-
tat est noté sur t.I, 19. Ces deux valeurs de F sont hautement significatives avec
P : 0,000000 et révèlent la présence, pour les deux types de jumeaux, de facteurs
mésologiques et / ou génétiques qui différencient les familles et causent la ressem-
blance des jumeaux de chaque paire.

2.1.D. Estimateurs sans biais des valeurs théoriques du modèle de Ia formute (9)

Les valeurs théoriques du modèle (9) peuvent être estimées sans biais comme suit :

=  (AMS -  WMS) /  2 : WMS; (17)

(l  8)

Pour la taille, on trouve les

t _
,^. ,,

x . . ;  J  fP " =
,4, )

0iot

t77,535900

28,805415

(16)

(r . I ,3 et22)

(passur t . I )

1*t

= (AMS +  WMS) /2

: 175,585090

= 38,628325

estimations

..^.
et  FOZ

.4. )'t t 
-toz

û'*t
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ADZ =
WDZ =

67,6/.2620
10,031790

r43

( r . I , 7 )

(pas sur t . I )

(t.1,23)

( t .1,23)

( r . I ,6 )
( t . I ,7  )

4 2
U M Z

G?o,*, :
3,077630

4t,705955

*G2oz :  lo 'o3 l79o

tt ô ltoz: 38,837205

Ces deux dernieres variances, ayant comme espérances mathématiques d'après
(13) g'fMZ + t'VtZ et y'fOZ + gbZ, sont donc des estimations sans biais de
la variance totale de xil dans chacune des poqulations d'origine. Le tableau I donne,
au contraire, des estirirations biaisées de $for, du reste peu différentes des précé-
dentes, notamment :

QtottutZ / (2nUZ - l)  = 41,364110et

QtotOZ / (2nOZ l) = 38'463110

Dans les analyses génétiques, nous préférons les estimations non biaisées; elles se
calculent aisément par la formule (18), grâce aux carrés moyens, qui sont pour la
taille :

AMZ = 80,334280,
WMZ : 3,077630,

2.1.8. Coefficient de corrélation (a + b) / la - bl

Le coefficient de corrélation Bravais-Pearson entre la somme et la valeur absolue
de la différence d'une paire vaut 0,771560 pour les paires MZ et 0,816220 pour les
paires DZ (t.I,25). Ces deux coefficients sont hautement significatifs avec
P = 0,000000 dans les deux cas : plus les tailles sont élevées, plus l'écart intrapaires
a tendance à augmenter. Ces coefficients de corrélation ne sont pas analysés du
point de vue génétique dans Christian et al. (1974). Pour nos jumeaux, nous avons
obtenu des corrélations hautement significatives pour la plupart des mensurations.

Le programme donne aussi (t.I,26) la moyenne des valeurs absolues des différen-
ces a-b, avec I ,928070 pour les MZ et une valeur plus élevée pour les DZ, 3,682050,
comme on pouvait s'y attendre (cf fig. 6 et7 ). Ces moyennes de la-bl n'intervien-
nent pas non plus dans I'analyse génétique.

2.1.F. Coefficients de corrélation introclasse

Pour les coefficients de corrélation père / fils, on utilise le coefficient de Bravais-
Pearson

r
r  =  L  (x - i ) (v - ! ' )  /  rs *s r r
mais pour les jumeaux (fig. 6 et7 ), on
dit <intraclasse>, introduit par Fisher
jumeaux n'interviennent qu'en valeur
R = (AMS - WMS) / (AMS +

( le)
calcule un coefficient de corrélation spécial,
en 1925, et dans lequel les différences entre
absolue, avec
wMS) (20)
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En remplaçant les termes de R par leur espérance mathématique, on obtient, en
combinant  (13) ,  (14)  e t  (15)

2 C  ?  /  2 ( s ?  * g 2 l  :  g ?  / Ç ? o r , (2t)

de sorte que R est proche de zéro lorsque Gf : 0, c'est-à-dire en I'absence

de variation interfamille; R tend vers I pour (f 2 : 0, lorsque les jumeaux de cha-
que paire ont des mesures égales. Sur les figures 6et7, tous les points seraient alors
sur la bissectrice.

Notons que comme r, le coefficient R varie entre -l et + l.
Pour  la  ta i l le ,  on t rouve ( t .1 ,24 et  28)

RV1Z : 0,926206 et ROZ : 0,741696,

deux valeurs hautement significatives avec P : 0,000000 (t.1,24).

2.2. Tests pour comparer les deux types de jumeaux

Dans le paragraphe 2. I , chaque groupe de j umea ux, MZ ou DZ, était considéré à
part. Dans ce nouveau paragraphe, les résultats des deux types de jumeaux sont
comparés, but f inal des analyses gémellaires.

2.2.A. Comparaison des coefficients de corrélation intrsclass, RMZet Rp,

On applique la transformation de Fisher

| .  l + R
z : 

I toge l-:T- e2)

On trouve

zMZ :  1 ,631018  e t z D Z : 0 , 9 5 4 2 4 0  ( t . I , 2 9 ) .

Fisher a montré que zMZet zgTont des distributions proches de la normale, avec
des moyennes que nous désignons par g Mzet Sozet des variances l/(npg - 3)
et |  /(nDZ- 3 ).  La variable zMZ- zDZa donc uné distr ibution proche de la normale
avec,e MZ 

-  
9OZ comme moyenne et  I l  / (ny7 -  3)  + l / (ng7 -  3) ]  comme

variailce. \'r

Pour tester I'hypothèse nulle I frAZ ,_g DZ par un test unilatéral, on calcule
zMZ - zDZ = 0,676779 (:.1,29)i t-

l l  / ( 5 7 - 3 ) +  l / ( 3 9 - 3 ) l i  :  0 , 2 1 5 1 6 5 8  ( p a s s u r t . t )
Le quotient des deux résultats est 3,145383 (t. l ,2g)
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Les tables de la distribution normale N (0,1) indiquent que la
cette valeur soit dépassée dans le cas de I 'hypothèse nulle
P :  0,000829 ( t .1,29).

Le coefficient de corrélation des MZ est donc significativement
celui des DZ, conformément à ce que suggèrent les figures 6 et 7.

2.2.8. Coefficients d'héritabilité basés sur Rp72 et RDZ

a) coefficient de Holzinger

r45

probabilité
n'est que

plus grand

que

de

que

h2,

h â  :  ( R U z - R D ù  /  ( l - R n Z )  :  O , 7 t 4 3 t s  ( r . I , 3 5 )

Le test de nullité est le même que celui de 2.2.A er il donne également
P : 0,000829 (t. t ,35 ).  Si RMZ : l ,  alors h2H : l .  Si,  au contraire, Rp17 -
RDZ, h2H : 0 et les jumeaux des paires MZ nese ressemblent pas plus que ceux des
paires DZ.

b) coefficient dit < intraclasse >

= 2 (RVZ -  ROZ) :  0 ,369020 ( t .1 ,36)

Cette valeur est également significative avec p : 0,000g29 (t.I,36).

2.2.C. Test t' (T-Prime, t.1,2 ) pour comparer les moyennes des jumeoux MZ et DZ

On a tiré du programme de Christian et al.

,A ,^.
F  WZ:  x . .  MZ 

:  175,585090 e t  
'1 t 'DZ =  x . .DZ =  177,535900 ( t . I ,  3  e t  22)

I l  s 'agi t  de tester

x . .MZ-  x . .DZ :  - l ,950810 ( t .1 ,3  ) ,  I ' hypothèse nu l le  é tan t  lL  fW 
:  l tOZ.

On ut i l ise le test  t '  dont la distr ibut ion approche cel le du t  de Student,  mais t '  pré-
sente la particularité de dépendre d'une variance estimée qui est la somme de deux
carrés moyens. Nous faisons suivre ici I 'explication des calculs de t ' et du nombre de
degrés de l iberté. La démonstration se trouve dans des traités de statistique mathé-
mat ique comme celui  de Scheffé (  1959).

?.'uotèt 1?l' 
*i j_ 

- 
= lt + ri* ti i, d'où =

d 'après  (12 )  e t  (13 )

V ( x . . ) :  û  l t "  * Ç 2  t 2 n :  e s ? +  o  2 ) t z n (23)
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D'après (14) ,  2g? *  t  2  :  E (AMS),  d 'où I 'on t i re

V ( x . . )  :  E  ( A M S )  /  2  n

dont I'estimateur est

V(x ) :  AMS / 2 n avec n - I  DF

(24)

(2s)

(27)

Si I 'hypothèse nulle est vraie, alors * ..MZ 
- x ..DZ est distribué normalement avec

une moyenne nulle et une variance égale à

A M Z / 2 n M Z  +  A D Z / 2 n D Z  Q 6 )

L'écart-type de la différence des moyennes est donc
!

t 
8q,33-4?80 + 67,î4?920 

l'� : t,2537s4 er (pas sur t.I)' 2 x 5 7  2 x 3 9  '

t '  :  - 1 , 9 5 0 8 1 0 : 1 , 2 5 3 7 5 4  :  - 1 , 5 5 5 9 7 5  ( t . I , 3 ) .

Le nombre approché de degrés de liberté se calcule comme suit. On pose
U : AMZ / 2nMZ et W : ADZ / 2nDZ. Ces deux sommes de
carrés ont respectivement fg = nMZ-l et f* : nDZ-l degrés de liberté
d'après (4), (5), (7) et (8). On démontre que le nombre approché de degrés de liberté
d e U  +  W e s t

( r . r ,3 )  (u+w)2 /  1u2t ,  +  w2/ ,  I  :  86,217441' u  t w '

ce qui permet, avec une interpolation entre 86 et 87 degrés de l iberté des tables usuel-

les de Student de trouver P :  0,123377 ( t .1,3).

D'après ce test bilatéral, les statures des jumeaux MZ et DZ ne diffèrent pas de

façon significative, bien qu'on ne soit pas très loin du seuil de 0,05. Pour d'autres

mesures également, les moyennes des MZ sont inférieures à celles des DZ, mais seu-

les certaines différences sont significatives (Defrise et al., 1982).

2.2.D. Test F" pour comparer les sommes des carrés moyens, c'est-à-dire les estima-

tions des variances totales (cf. formule I8)

On calcule d 'abord (SMS ((sum of mean squares>)

^MZ + WMZ : 2ô?otrvtz :  83,411910 et ( t . l , lg)

ADZ + wDZ : 2ô?otOZ : 77 ,674410 ( t. l ,  l0 )
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Le calcul approché des degrés de l iberté de ces sommes de carrés moyens, se fait
comme pour la var iance ut i l isée dans le rest  t '  de 2.2.C (27y .

On obt ient  a insi

. -) , g0,33 42g0283 ,4119 t0 '  t  tT  +

j\,4144rc2 7 (7 ,612-6202 +' 3 8

V (Q/d)  = 
#(Q/d)

3,0776302 \
5 7 '

10,03 17902 ,
3 9 '

:  60,286:60,3 ( t . l ,  l0 ) et

=  49 ,055  =49 ,1  ( t .T , l0 ) .

Comme nous verrons dans la 3 '  part ie,  la comparaison des var iances totales
s' impose pour I 'analyse génét ique. On calcule leur rapport ,  mais de manière à obte-
nir  une valeur de F" supér ieure à l .  Pour la stature,  cela donne
F "  :  8 3 , 4 1 1 9 0  /  7 7 , 6 7 4 4 1 0  :  l ,  0 7 3 8 6 6  ( r . 1 ,  l l ) .

Avec 60,3 et  49,1 degrés de l iberté, la valeur approchée de P n'esr pas signi f icat ive;
o n  o b t i e n t  P  :  0 , 8 0 1 6 6 5  ( r . l , 1 2 ) .

2.3.  Quatre est imateurs de GT, la port ion de la var iance génét ique que I 'on peut est i -
mer et tester avec les données gémellaires

La déf in i t ion de CT, la part ie cruciale de la var iance génét ique dans les études des
jumeaux, sera donnée dans la 3 'part ie.  Dans le paragraphe présent,  nous expl i -
quons, du point  de vue stat ist ique, les est imateurs,  les var iances et  les tests de GT.

2.3.A. Eslirnateur inîerpaires, désigné par Clf dans Christiun et al. ( tg74) et par
AP sur le tableau I

L 'es t imat ion  in te rpa i res  ( (among pa i r>> Ap)  se  ca lcu le  comme su i t

GRt :  AMZ - ADZ :  12,691660 (r . l , l4)  er  esr resrée par
F  :  A M Z  /  A D Z  :  1 , 1 8 7 6 2 8  a v e c  5 6 e t  3 8  D F  ( r . l , l 4 )
P  :  0 ,290160,  va leur  non s ign i f i ca t i ve  (  t . l ,14)

La variance de ù.1. esr esrimée par

AM22
V ( G n 1 ) : 2 [  

n r v r L  
+

n * 7 +  |

En ef fet ,  on démontre que
avec d degrés de l iberté,  a lors
biais par

,l

ADZ'  1 _,  ,  -  451 ,314014  ( r . l , l 4 )  (29 )
t t D Z - T  I

si  Q est  une somme de carrés d 'écarts à la moyenne
la var iance des carrés moyens Q/d est  est imée sans

(29 )

Or, AMZ et ADZ ont respect ivement comn"le degrés de l iberté nMZ- I  et  nDZ- |
ce  qu i  exp l ique les  dénominateurs  de  (28) .  La  démonst ra t ion  de  (29)  cs r  ba . . 'e  tu r
des propr iétés du X 2.
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2.3.8. Estimateur intrapaires, désigné parèrrdqns Christian et al. et par Wp sur
le tableau I

L'est imation intrapaires (<within pair>>, WP) est la plus usuelle. El le vaut

GWt:WDZ-WMZ:6,954160 ( r . I ,15)  et  esr  resrée par
F:WDZ/WMZ:3,259583 avec 39 er  57 DF ( r . I , l5)
P:0,000025, valeur hautement signif icat ive (t . I , l5)

La variance deô", est estimée par (cf 29)
.,^ .^. , wDZ2 wMZ2 , -v (Gwr)  :21f f i  +  

f f i ,  
l :5 ,230191 ( t . l , l s )  (30)

Cette variance est très inférieure à celle du GT interpaires ce qui explique peut-être
qu'ici le test est hautement significatif. I l  en est souvent de même pour d'autres
mesures, de sorte que si le modèle génétique (3. partie) ne s'y oppose pas on préfé-

rera toujours l 'estimation intrapaires de GT, ô", étant une donnée statistique-

ment plus précise que Qr.

2.3.C. Estimateur de GT,moyenne aeèaTetèwT désigné porèç7dans Chris-

tian et al. et par AC sur le tablequ I

Ce nouvel  est imateur ((among component> AC) est  la demi-somme des deux
estimateurs précédents. I l vaut

,^. ,^. z^

CCf : ( GAT + GWT )/2 ou

G C t : ( A M Z -  A D Z + W D Z - W M Z \ / 2 = 9 , 8 2 2 9 1 0  ( t . t , 1 6 )  ( 3 1 )
et est testé par

F " : ( A M Z + W D Z ) / ( A D Z + W M Z ) : 1 , 2 7 7 7 9 6  ( t . l , l 6 ) a v e c  ( 3 2 )
P:0 ,198862,  va leur  non s ign i f i ca t i ve  ( t . l , l6 ) .

Le test F" est unilatéral car si des facteurs génétiques agissent sur le caractère
mesuré, on s'attend à une valeur du numérateur supérieure à celle du dénominateur,
comme nous le verrons dans la 3e partie.

Les degrés de l iberté de F" calculés comme dans la formule (27), sont respective-
ment 69,3 et  41,5.

La variance de l 'estimateutQf vaut le quart de la somme des variances deQ,

er GwT :
,^.,,4 .^.,^. ,^.,^.
V  ( G C f  ) :  I V ( G R f  ) + V ( G W t ) l t + :  I 1 4 , 1 3 6 0 5 1  ( r . t , l 6 )  ( 3 3 )
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2.3.D. Estimateur de GT à vqriance
al. el par <<rninintum variance>>

minintum, clësignë porêyTdans Christian et
(  t . I , l  7  )

Des trois est imat ions c le GT, c 'est  justemen,Çr.  avec une très pet i te var iance,
pour laquel le le test  est  s igni f icat i f .  C'est  pourqroi 'Chr ist ian et  a l .  ont  cherché systé-

mat iquement  la  fonc t ion  l inéa i re  o .Qr . ,Ç1 qu i  a  une var iance min imum.  Le
calcul  de cet extremum et de la var iancé èorrespbnaunt.  est  expl iqué dans Christ ian
et al .  et  n 'a,  de I 'avis même des auteurs,  qu'un intérêt  théor ique. Nous ne le repre-
nons pas et  ne donnons ic i  que le résul tat  numérique pour la ta i l le.  On trouve

( t ' l '  l 7 )  GUt  :7 ,019889,  avec  une var iance éga le  à  5 ,170274,  la  p lus  pe t i te  des

quatre var iances calculées, mais à peine infér ieure à cel le o.  ôrr .

Résumé de la 2. partie

Dans la 2 'part ie '  nous avons développé les formules stat ist iques qui  sont à la base
du tableau I élaboré grâce au programme de Christian et al. Nous avons commencé
par les groupes séparés de jumeaux monozygotiques et dizygotiques et exposé
I 'analyse de la var iance de Fisher parce que c 'est  e l le qui  v ient  le plus naturel lement à
I 'espr i t  pour la comparaison des var iabi l i tés intra- et  interpaires.  Ensui te,  nous
avons expl ic i té les tests stat ist iques pour la comparaison des deux types de jumeaux,
donné les formules des estimateurs de GT, partie de la variance génétique, et les esti-
mat ions de GT pour la stature.  Certaines formules cont iennent à la fo is I 'est imateur
et  I 'est imat ion,  sans que nous insist ions sur la dist inct ion entre les deux termes.
Dans de tels cas,  nous avons simplement indiqué <est imat ion>>.

3.  ANALYSE DE LA VARTANCE GENETIQUE.

Nous exposons le modèle génétique destiné à analyser la variance d'une mensura-
t ion à I 'a ide des données gémel la i res.  Nous suivons I 'analyse de Christ ian et  a l .
(1974) qui  se sont eux-mêmes inspirés des modèles de Kempthorne et  Osborne
( l96l  )  et  de Haseman et  Elston (  1970).  Le but de ces études est  de découvr i r  s i  un
caractère mesurable est ,  du moins part ie l lement,  inf luencé par le génome.

3.1. Décomposition de la variance totale q d'un caractère mesurable

En admettant que les gènes de plusieurs locus contr ibuent au développement d,un
caractère biométr ique, la var iance d'une populat ion panmict ique se décompose
comme su i t  d 'après  Kempthorne (1954) ,  Cockerham (1954) ,  Haseman e t  a l .

2
tot

(1970 ), Christ ian er al.  (  1974), Defr ise ( l  gg l  )  :.,
O  f o t  

-  V ( G )  +  2 c o v  ( G ,  E )  +  V ( E )  o ù (34)
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v ( c ) :  s ? *  s 3 *  s ?  ( 3 5 )
est la composante due à la diversité génétique de la population,

org. - cov (G,E) (36)

la covariance entre les effets génétiques et mésologiques et
s? = v(E)
la composante de la variance due aux effets mésologiques.

Rappelons que dans (35)
.l

gr! est la partie de la variance due aux effets additifs des gènes,

el ce[e due aux effets de dominance (locus par locus),
1

CIfcelle due aux effets de I'interaction des gènes des différents locus (les effets
épistatiques).

Pour I'analyse gémellaire, on considère en outre
:1.

ûse, la covariance entre les effets génétiques sur le caractère biométrique d'un
jumeâu et les effets mésologiques sur le caractère de son co-jumeau;
CVtZet CgTsont les covariances entre les effets mésologiques agissant sur les mesu-
t.ï & deuijîmeaux, resp. MZ etDZ. Enfin g?O -f ) est la partie de la variance épis-
tatique qui se manifeste entre paires de jumeauxDZ (Kempthorne, 1954).

3.2. Espérances mathématiques des carrés moyens

On démontre que les espérances des carrés moyens (7,8) sont

E(AMZ) -  2(  g  7*  A 2a*  cr  ?* ,  6u. )  +  g  ?*r+ cMZ

E (rwMZ) : o ?*r-cvrz
E(ADa) = 3/2d^ * s/4l2d+ (l + Da?a 2((Ige + 6r;.) + O?oz + CDz (40)

E (wDZ) - r/2O? + 3/+g26+ (l-9oi + 2(Oee- 6r;.) + o?oz - coz (41)
Remarquons que les variances totales multipliées par deux sont respectivement.

E(AMZ+wMz) :2 t v ( c )  *2cov (G ,E ) l  +2  t ?vz :2  A l t vz r t  ( 42 )

E(ADZ+ wDZ) :2 [V(G)  +  2cov(G,E) l+2  g?ot  -2  CT \o toz .  (43)

3.3. Test pour l'égalité des variances Cz"y17et C ?OZ

Suivant que les variances dues aux effets mésologiques sont égales ou inégales dans
les populations dont sont issus les deux types de jumeaux, une estimation différente de
la partie GT de la variance génétique (voir 2.3 et 3.4) s'impose.

Remarquons d'abord que les variances totales des deul types de jumeaux (42)
et (43), ne.,diffèrentnprécisément que par A?*Z etîlrt. L'hypothèse nulle
est donc téVZ:A''rOZrt on teste Fi : (ADZ + WDZ)/(AMZ + rWMZ) ou
Fi - t/F'i.

(37)

(38)

(3e)
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Le programme choisit celui des deux F" qui est supérieur à l. Le calcul de F" et des
degrés de l iberté sont expliqués au 2.2.D. Pour la stature, le test n'est pas significatif
avec P = 0,801665 (  t . l , l2) ;  nous admettrons donc dans la sui te que, pour la ta i l le,

o ' r * r :  o ' r o t :  6 ? (44)

Christian et al. préconisent un seuil de signification de a : 0,20, car la puissance du
test  F" est  fa ib le ce qui  est  compréhensible étant donné que V(G) + 2 cov (G,E),

la part commune aux deux termes de F", peut être considérable par rappofi à O?.

3.4. Définit ion génétique de GT et conditions d'uti l isation du modèle

Pour définir génétiquement GT, i l faut supposer queff 
I. 

: Gn ,etCp17 
: CDZi

ces conditions ne peuvent pas être testées à I 'aide des doinées gëmellaires. Dans ce
qui suit nous admettrons souvent avec Christian et al. que ces deux égalités sont
satisfaites.

On obt ient  a lors,  en déf in issant

G T : t / 2  C l 2 u + l t +  o 3 * ( l - f )  g ?

et en combinant (38), (39), (40), (41)

E( 'G;T) :  E  (AMZ-ADZ) :  GT +  (  t?v tz -  g  ?oz)  e r

E ( ' c ;T ) :  E  (wDZ-wMZ) :  GT- (  u l r r -  g '  
?oz ) .

La demi-somme de ces deux expressions vaut

E ( G C f ) :  G T

l 5 l

(45)

(46)

(47)

(48)

Comme nous le verrons plus loin (67 et 68), GT est la composante de la variance
génétique qui est précisément la cause d'une variance intrapaires plus grande chez les
DZ que chez les MZ dès que des effets génétiques agissent sur le caractère mesuré.

3.5.  Choix d 'un est imateur de GT

Si I 'on admet que o ?vz + g ?ozparce que le rest F" décrit en 2.2.D et
3.2 est significatif avec P

GCf : (AMZ- ADZ + WDZ - WMZ). /  2, un estimateur sans biais de GT (48).

si I 'on admet que g Srutz :  g zroz,le test F" étant non signif icat i f  avec

P >0,20, on prendruôryf :  WDZ-W MZ,unestimateur sans biais de CT (a6). On
- ,^. ,^.

préférera CWf à GRt parce qu' i l  a en général une plus peti te variance (2.3).
Remarquons que pour presque toutes les mesures F" est non significatif, car nos
deux échanti l lons de jumeaux sont issus de la même populat ion.
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4. SYNTHESE DES ANALYSES STATISTIQUE ET GENETIQUE.

Le lien entre I'analyse de la variance de Fisher ( 2. I .B et 2.1.C ) et I'analyse généti-
que de Christian et al. (partie 3 ) est obtenu en égalant les espérances mathématiques
des carrés moyens (14), (15), (38), (39), (40), (41).

4.1. Jumeaux MZ

Pour les jumeaux MZ on obtient les variances inter et intrapaires suivantes :

E (AMZ) : O'V, * 2 g?rutz : 2 [v(G ) + z 6e.] * g ?rutz + Cp17et (4s)
E (wMZ ):A 2vz : Cf !*r-Crw (50)

En divisant par deux la somme de ces deux expressions, on trouve

g'*, *6?rutz - [v(c) + 2GsJ *6?wz = 6?o,la variance totale des MZ (5 I )
Des formules (49) et (50) on tire aisément

C 2fulZ : g 
?frtZ- CMZ,la variance intrapaires, et

g zf*t:  V(G) + 2C ge + CMZ,la variance interfamil les.

Pour serrer de plus près la signification de ces deux égalités, on peut écrire

cMz: q ?ruz Prutz
PVZ étant le coefficient de corrélation intraclasse entre jumeaux MZ si seuls les

effets mésologiques agissaient. Pour la facilité, nous I'appelons, dans ce texte, coef-
ficient de corrélation < mésologique >. On peut alors écrire

(s2)
(53)

(54)

r r2 t -  2, J  M Z -  v  e M Z ( l -  P V Z )

J 2n 
tz = v(G) + 2r�r.- + C ,r*, 

P*,

(55)

(56)

ce qui montre que pour une corrélation < mésologique > croissante, les variances
intrapaires et interfamilles varient en sens inverse : lorsque les jumeaux d'une paire
partagent un milieu très semblable ( Pp17 élevé), la variance interfamilles aug-
mente. Les formules (55) et (56) peuvent être rapprochées des analyses intuit ives des
f ig .  6  e t  7  (  1 .2 .A)  e t  de  la  d iscuss ion  (2 .1 .C) .

Pour clarif ier la distinction entre les variances interpaires et interfamilles, on
compare les formules (49) et (56)

E (AMZ) : 2 [v(G) + 2 ff .] + Cr !ya70 + P rutz),la variance interpaires (57)

62nrz :  [v (c)  +  2Crr ]  +Cf  ?* t  Pru tz , lavar iance in ter fami l les  (58)

La varisnce interpaires est égale à la variance interfamilles augmentée de la variance
totale (cf  formule 34 et  2.1.8) :

E(AMZ) = Cf ?*t + Cr ?otrvtz: la variance interpaires (5e)
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4.2.  Jumeaux DZ

Pour des jumeaux DZ, la quant i té GT intervient dans les formules ainsi  que

POZ,le coeff ic ient  de corrélat ion intraclasse ((mésologique))  pour les DZ.'O-n-trouve 
pour les var iances inter-et  intrapaires

E(ADZ) :J 2DZ + 20.?rt :2 tv(c) + 2 r gel-GT + a lr t l  +

E ( W D Z ) : [ 2 D Z  :  G T + Ç ? o z y -

La demi-somme de ces expressions donne la variance totale q 
?otOZ.

Les formules 60 et 6l montrent que si la composante génétique GT est grande, la
variance intrapaires augmente et la variance interpaires diminue, tandis que si les
jumeaux de chaque paire partagent un mi l ieu t rès semblable (  

POZ 
grand),  c 'est

I ' inverse qui  se passe.

Si I 'on veut comparer les variances intrapaires et interfamilles, on peut écrire

o 2 o z :  G T  +  t l o r o -  p o z )

G?oz:  [v (G)  + 2u , r ]  
-  Gr  + 6 ?oz ?oz

dont la somme n'est autre que la variance totale. Ici encore, les effets de GT
.t pp7 sont de sens contraires sur les variances intrapaires et interfamilles.

Finalement, la comparaison des variances interpaires et interfamilles (60) et (63)
condui t  à

r53

E(ADZ)  :  2 lv (c )  +  2  t r .ge l  -Gr  *g3ozg +  p  e7 l
g?oz:  [v(G) + 2 crge]  -Gr *  g?oz 

?oz
Ici encore, la variance interpaires est égale à lu variance interfamilles augmentée de
la var ionce totale (cf  formule 34 et  2.1.8) :

E (ADZ) : O ?Ot* tSotn Z : lavariance interpaires (66)

4.3. Comparaison des variances intrapaires des MZ et des DZ

Dans ce paragraphe, nous admettons que O?futZ = GSOZ : O?,

Crvtz : CDZ = C er O;. - t ..

Dans ces condi t ions,  les var iances intrapaires valent,  respect ivement pour les MZ et
les DZ :

Poz) (60)

I  p2)  (61)

(62)

(63)

(64)

(65)

(67'�1

(681

E (WMZ) :G zrutz :  t  ?- C -

E  ( W D Z )  :  G 2 D Z :  C T  *  J 2 "

1 3 t r - P r
- c - c r + o 3 r r - P l
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La seule différence est GT, cette partie cruciale de la variance génétique; la
variance intrapaires des jumeaux DZ sera supérieure à celle des jumeaux MZ dans la
mesure où CT dépasse zéro de façon significative. La différence entre deux jumeaux
MZ est due uniquement aux effets des facteurs mésologiques, celle entre les
jumeaux DZ est augmentée de cr, une partie de la variance génétique.

L'hypothèse nulle GT : 0 sera testée par F : WDZ / WMZ et F sera significatif
lorsque GT est suffisamment grand par rapport à û ! 

- C. Si la variation mésologi-
que est considérable, si la covariance C : g 

t pest faible, i l  y a peu de chances que
GT, même non nul, puisse rendre F significatif. Pour dépister GT, deux conditions
doivent donc être remplies :
l. les jumeaux doivent vivre aussi peu séparés que possible pour que C soit grand,

c 'est-à-dire proche Oe Ol;
2. la varianceû !, due aux facteurs mésologiques, doit être faible. I l est donc sou-

haitable que la population dont les jumeaux sont issus tienne sa variation plus des
facteurs génétiques que des facteurs mésologiques. Si possible, une population
très homogène quant au milieu devrait être choisie.

4.4. Comparaison des coefficients de corrélation intraclasse chez les MZ et les DZ

Suivant les fotmules (20) et (21), le coefficient de corrélation intraclasse est
R : Cf 2t / 0 

?or. Si on remplace les termes de R par leur espérance, respectivement
pour les MZ, (51) et  (56),  pour les DZ, (63) on obt ient

( lv (G)  + 2 Gg;  + t?* tPrr r r l ( tv (c)  +zC" l r l  +  cr?*ùr ,
( tv (c)  +  2 tsJ-Gr  + o?ozPDù/  ( tv(c)  +  2ogJ + sr  ?oz)

Dans (69), c'est ? VZ,la corrélation < mésologique >, fonction du milieu, qui fait
augmente. RMZ. Dans (70), RDZ croît âussi avec P OZ, fonction des effets méso-
logiques, mais décroît avec GT, qui ne dépend qud Oé la variation génétique.

Le test comparant RMZ et RDZ, décrit dans 2.2.A, sera significatif, avec

lfuft ) \oz-, 
lorsque GT sera non négligeable et aussi lorsque 

?VZsera supérieur
à 

P DZ.Ce dernier cas se présente souvent parce que les jumeàui-d-'une paire MZ
partagent plus volontiers le même milieu que ceux d'une paire DZ.

4.5. coefficients d'héritabil ité des l ignes 31,32,33 du tableau I

Les coefficients d'héritabil ité <among componetrt)), ((within pair> et (compo-
nent )) s' interprètent aisément si dans les formules t. l, 31,32,33, on remplace les ter-
mes des fractions par leur espérance mathématique. En combinant les formules (42),
(43), (46), (47),^(48), on trouve respectivement pour les deux premiers coefficients
2 GT / trz(g ?otH,, Z +C ?oroz\ r,

' r ) î , !

lcr  -  (o 6vz- s6oùl /  r rz ( t  fotvz + A (otoù.

(6e)

(70)
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Le troisième coefficient est, bien entendu, égal au premier. Dans le cas où
) )

GÉVZ = C âOZ,la première expression est le double de la seconde.

5. REMARQUES SUR LA VATIDITE DU MODELE ANALYSE.

La validité du modèle statistique et génétique que nous venons de décrire dépend,

nous I 'avons vu, de plusieurs conditions. Certaines sont faciles à admettre comme

a) la normal i té des var iables (10, l l ,  l2) .En ef fet ,  les tests de l 'analyse de la

variance sont robustes et d'autre part, on peut, s' i l  le faut, normaliser certaines
variables comme le poids;

b) I ' indépendance.d. rt j et zzj (10), car la variable f1 épuise à elle seule tout ce qui

contribue à la covariance-entre-xli et x2i.
D'autres conditions sont plus ciit icablês :

a) I ' indépendance de f; et z1i (l l ,12, l3) est contredite par la corrélation positive

observée entre a + b et lâ - bl1t.I,25), c'est-à-dire que l 'écart intrapaire tend à aug-
menter  avec  la  moyenne de  la  pa i re  (c f  .2 .1 .E) .

b) la nécessi té de supposer Cp7: Cp17et t l .  :  û n.  (3.4).

Mais à notre avis le plus grand défaut de toutes- les analy-ses gémellaires est de

négliger I'interaction entre les effets génétiques et mésologiques. A la difficulté de
quantifier les effets mésologiques sur le développement s'ajoute notre ignorance des
règles du jeu continuel de rétroaction entre les gènes et le milieu, dès la conception.

Aucune fonction mathématique des deux types de variables (effets génétiques,

effets mésologiques) n'a été proposée (Defrise, l98l).

Nous pensons cependant que le modèle proposé est utile, malgré ses faiblesses,
fût-ce pour comparer entre elles les différentes mesures et la composante génétique

de leur variance ou pour confronter les résultats de différents échantillons de
jumeaux.
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