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ESSAI D’ANALYSE MULTIDIMENSIONNELLE

D’UN CARYOTYPE

E. LABORI E et A. KESSOUS
Faculté des Sciences Exactes de Pau

Le caryotype somatique de Pleurodèles waltilii Michah (Amphibien
urodèle) a fait l’objet de plusieurs publications.

Gallien et ses collaborateurs [5] ont effectué le classement des chro-
mosomes en tenant compte des deux principaux critères d’identification qui
sont la longueur relative et l’indice centromérique (système de Denver 1960) .

Il nous a paru intéressant de reprendre l’étude du caryotype de cette
espèce pour essayer d’apprécier par une méthode statistique multidimension-
nelle, la valeur d’un tel classement.

ETABLISSEMENT DU CARYOTYPE

Les 19 mitoses étudiées ont été obtenues à partir de gonades mâles
adultes.

Nous avons apparié les chromosomes et rangé les paires par ordre de
longueur décroissante dans les 3 groupes établis par Gallien et collabora-

teurs.

Les chromatides de chaque bras ont été mesurées séparément du centro-
mère à l’extrémité libre. Nous avons ensuite calculé la longueur moyenne
des 2 chromatides pour obtenir la longueur des bras de chacun des 24 chro-

mosomes et la longueur totale du lot diploïde. Nous avons alors constaté

que la longueur d’un même chromosome variait beaucoup selon les mitoses;
alors nous avons exprimé cette longueur en pourcentage relativement à la
longueur totale du lot diploïde. C’est ce que nous appelons la longueur re-
lative.

De ces mesures, nous avons tiré l’indice centromérique, rapport entre
la longueur du petit bras et la longueur totale du chromosome. Chaque chro-
mosome se trouve donc caractérisé par son indice centromérique et sa lon-
gueur relative. Avec ces données, nous avons vérifié si l’appariement initial
et le placement sont corrects.

Deux problèmes sont posés : l’appréciation de la validité de l’ap-
pariement et de la validité du classement.
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Les techniques d’analyse multidimensionnelle permettent de considérer
le vecteur des caractéristiques de chaque chromosome (vecteur à deux coor-
données).

Par analogie avec l’analyse de variance à une dimension, on construit

un critère de test pour éprouver l’hypothèse d’homogénéité

1/ entre membres d’une même paire ;

2/ entre membres de paires "voisines".

Un test de comparaison des moyennes est fait dans un cas de populations
indiscernables.

Formalisation du problème : les observations conduisent à l’étude de

k x 19 vecteurs aléatoires Xij (la première coordonnée étant la longueur
relative, la deuxième l’indice centromérique) où i = 1, 2,..., 19 est l’in-

dice de la population.

Ces Xij sont supposés normaux indépendants, de même matrice de

covariance E et notés Xij : Ne(4j, 03A3).

Les valeurs observées de ces k x 19 v.a. sont les mesures faites lors

de 19 épreuves indépendantes (les 19 mitoses) sur des individus issus de k

populations. A chaque épreuve, on obtient k valeurs vectorielles xi(1)’ ... , xj(k)
mais sans savoir laquelle est issue de la population 1, laquelle est issue de
la population 2, etc... On ne connaît les valeurs observées des k populations
qu’à une permutation près.

C’est cette situation que nous appelons : cas de populations indiscer-
nables. Le critère de test doit être indépendant de l’affectation des valeurs
observées c’est-à-dire invariant par permutation de l’indice j (indice de la

population).

I - TEST D’HOMOGENEITE ENTRE MEMBRES D’UNE MEME PAIRE

Si l’on admet que les chromosomes, que l’expérimentateur a groupé en
une seule paire, sont issus de deux populations différentes (alors k = 2), on

éprouve l’hypothèse Ho : 03BC1 = 03BC2 = 03BC.

Soit la matrice :

Les Xi étant indépendants et de même loi, cette matrice suit une loi
de Wishart à n - 1 = 18 degrés de liberté. Mi : W (18, E ).

Soit la matrice :

Si l’hypothèse Ho est vérifiée, Xij : N2(03BC, E ) et M2i suit une loi de

Wishart à k - 1 = 1 degré de liberté M2 : W(l, 03A3)/Ho.
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L’indépendance des épreuves implique celle des matrices M21 et d’après
le théorème d’additivité des matrices de Wishart indépendantes :

M2 : W(n(k - 1), 03A3)/Ho

Les matrices aléatoires Ml et M2 étant indépendantes en probabilité ,
et ne faisant pas intervenir l’indice j, elles permettent de construire une

statistique de test pour Ho .

On montre (voir (7)) que, si Ho est vraie, les moments de la variable

aléatoire U peuvent s’exprimer sous forme d’un produit de moments :

E [Uh] = E [Y1] x E [Yh2]

où les variables aléatoires Yi sont indépendantes et de densité bêta. A l’aide
de la formule de duplication de Legendre, on peut encore écrire (voir (1)) .
E [Uh] = E([Y2]h) où Y suit une loi j3 (n - 2 = 17 , n(k - 1) = 19).

La variable aléatoire U est distribuée comme le carré d’une variable

aléatoire bêta et par changement de variable V = 1 - U U. On vérifie que
n - 2 n(k - 1) V suit une loi de Fisher.n(k - 1)

17 1 - U2, 19, 17 suit une loi de Fisher à 38 et 34 degrés de liberté.
19 VU 2,19. 17
C’est ce critère que nous allons utiliser pour tester l’hypothèse Ho

contre son contraire.

La valeur observée de cette variable aléatoire sera calculée et com-

parée à la valeur fa(38, 34). L’hypothèse sera rejetée si cette valeur est su-

périeure à fa . Pr [F &#x3E; fa] = ex.

Pour la paire 1 par exemple, les résultats sont les suivants :

- la valeur observée de U2, 19, 18 est : 0, 259.

- la valeur observée de F38, 34 est : 0, 862 donc très inférieure
aux valeurs de F aux niveaux usuels (f38, 34 au niveau 5 % = 1, 75) l’hypothèse
d’homogénéité est acceptée.

II - TEST DE COMPARAISON DES MOYENNES

Les expérimentateurs rangent les chromosomes par ordre de grandeur
décroissante en 12 paires, ces 12 paires formant 3 groupes (5).

Les paires, numérotées 1, 2, 3, 4 forment le groupe 1, les paires
5, 6, 7, 8 forment le groupe 2 et les paires 9, 10, 11, 12 dans le groupe 3.
Après avoir calculé la longueur relative moyenne et l’indice centrométrique
moyen de chaque paire, le caryogramme moyen a été établi.
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Caryogramme relatif au Pleurodèle (x 2000)

On constate d’une part que des chromosomes de longueur et d’indice
centromérique très voisins sont considérés comme appartenant à des paires
différentes (c’est le cas des paires du groupe 1).

On constate d’autre part que des chromosomes de longueur voisine ont
des indices centromériques très différents (paires 5 et 6).

En introduisant une covariance entre les deux coordonnées de chaque
chromosome, l’analyse multidimensionnelle nous permet d’apprécier la va-
lidité d’un tel classement. Un test des comparaisons des moyennes signi-
ficatif justifiera une séparation en deux paires de chromosomes empirique-
ment classés ainsi ; inversement, un test non significatif nous amènera à

préconiser un groupement plus large.

Les hypothèses de travail sont les mêmes qu’au paragraphe I : Xij
N2(03BCi, 03A3) et Xij indépendant de Xi’j’ dès que i est différent de i’ ou j ~ j’.
Considérons que les chromosomes rangés en deux paires voisines appartien-
nent à quatre populations différentes (ici k = 4) et éprouvons l’hypothèse Ho :
ces populations ont même moyenne ou Xij : N2 (03BC, 03A3).

Comme précédemment, on forme la matrice

et la matrice

La matrice N1 suit toujours une loideWishart à 18 degrès de liberté.

Si l’hypothèse Ho est vraie, la matrice N2 suit une loi de Wishart à

n(k - 1) = 57 degrés de liberté.

Ces deux matrices sont indépendantes en probabilité et toutes les deux
indépendantes de l’indice j.
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Si nous formons V = 
|N1| N1 + N2| notée V2.57, 18, nous pouvons montrer

(7) que sous Ho la variable aléatoire V est distribuée comme le carré d’une
variable aléatoire bêta donc la variable aléatoire

suit une loi de Fisher

(2n(k - 1) = 114 et 2(n - 2) = 34 degrés de liberté.

De même qu’au paragraphe I, les tables numériques de Snedecor per-
mettent de tester l’hypothèse Ho contre son contraire.

Remarque :

Ce test reste évidemment valable pour la comparaison de moyennes de
k populations ou k serait supérieur à 4 (k pair).

Toutes les paires peuvent être ainsi comparées 2 à 2 (ou 3 ensemble ,
etc... ). Le tableau suivant résume les résultats obtenus dans la comparaison
des paires du groupe 1 et de certaines paires du groupe 3.

Valeur critique de f au seuil 5 % : 1, 5 environ.

La séparation en deux paires des chromosomes classés en 11 et 12 est

justifiée par ces résultats puisque dans ce cas le test est très significatif.
Par contre, pour les paires du groupe 1, il n’apparaît de différences signi-
ficatives que pour les paires 2 et 4.

Il convient de faire les remarques suivantes sur la méthode adoptée ;
elle nécessite l’hypothèse de normalité et l’hypothèse d’égalité des matrices
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de covariance mais elle peut permettre un classement aussi objectif que
possible (si l’on choisit d’éloigner les paires dont la différence est la plus
significative) et ne favorise par l’une des coordonnées par rapport à l’autre.

CONCLUSION

A l’heure actuelle, le problème de l’identification des paires chromo-
somiques chez le pleurodèle est presque résolu par l’emploi de la tech-

nique de marquage de Callan (4). Cependant, le problème reste posé pour
toutes les espèces animales où un tel marquage ne peut être effectué.

On peut alors, dans de tels cas, préconiser la méthode statistique pré-
cédente d’analyse multidimensionnelle pour apprécier la validité du clas-
sement.

L’appariement objectif des chromosomes pourrait être également pré-
cisé grâce à l’introduction d’une troisième coordonnée qui serait le dosage
de la teneur des acides nucléiques de ces chromosomes selon la technique
de Bailly (2). Dans ce cas, on ne pourrait plus utiliser une distribution de
Fisher, mais une étude asymptotique (pour n grand) serait possible. On pour-
rait, par exemple, prendre comme variable aléatoire :

qui converge vers une variable aléatoire N(0,1) sous l’hypothèse nulle. Si

le nombre d’épreuves (n) est grand, la valeur observée de cette variable
aléatoire sera donc comparée à la valeur correspondant à la loi normale
réduite au seuil utilisé.
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