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多数量性状遗传分析的数据结构

刘垂牙 刘来福
（安徽农学院，合肥） （北京师范大学）

应用多元统计技术作多数量性状遗传分析

已有一些报道，例如 Ramand等〔，，、Bhatt[43以

及 Hussaini等〔6l在七十年代的有关研究，引起

了广泛的注意。在我国，刘来福Ell、杨德等121也
都提出了自己的研究报告。

Mathe：等〔71认为 “遗传学的首要原理是：

表现型为个体的基因型和个体发育和生活所在

的环境的共同结果”。其实质，可以表达为熟知

的公式 P＝＝‘十E （1 )o

这里，P是表现型值，‘是基因型值，E是环境

值。因此，在进行数量性状的遗传分析时，一般

都要尽可能地排除环境的效应。按照传统的方

法，通常是利用方差一协方差分析技术来达到这

一目的的。这样所得到的结果，常被称为遗传

方差、遗传协方差、遗传相关系数。由它们构成

的矩阵，常被称为遗传协差阵、遗传相关阵。

必须指出，这种传统估计方法产生于对单

个数量性状作研究的较早时期。五十年代就有

研究报告[lots]指出，由常规的方差一协方差分析

而得到的遗传相关系数误差很大。并且，常常

可以在一些研究报告中见到遗传相关系数大于

I的情况。

传统的遗传协差阵及由其标准化而得的遗

传相关阵，会给多元统计方法应用于多数量性

状的遗传分析带来具有根本性的困难。

在遗传相关阵的基础上对多数量性状作主

成份分析时，有可能得到负的特征根，这不仅难

于给出生物学解释，并且使得本来可以接着进

行的遗传距离及其对应的聚类分析、因子分析

等等都丧失了数学基础。在遗传相关阵的基础

上对两组数量性状作典型相关分析时，关联阵

有可能得出负的特征根，更是毫无意义的。

下面仅以28个水稻品种，4个区组，每小

区调查10株，每株观测15个性状的随机化完

全区组试验资料（摘自丙重庆、赵安常与本文作

者的通信）为例，考虑到篇幅，抽出了前4个性

状，其遗传协差阵为

0.32654

一25.6100

0.32495

一4.02559

其对应的遗传相关阵为

1.00000

一 1.29698

0.91294

一0.95609

遗传相关阵的4个特征根为 1,＝3.5212, 1：二

0.5215, 13“0.3678, 14～一 0.41050 这里

x。二一。.4105，它的“遗传贡献”若按绝对值计

算是不可忽略的；但'V ;L4在实数范围内无意
义，使得对应的主成份计算成为不可能。若将

这4个性状中的前两个性状对于后两个性状作

典范相关分析，则可以得到关联阵为

｛一”.29809 0.0939‘1
L一1.0881 0.61327.)，

关联阵的特征 根 为 X1 = 0.48227, A，二

-0.33417。这里I，为负值，无对应的典范相关

系数，更无法作显著性检验。

数学上容易证明：设对于任何 i及 1都有

r1=二1且 ，11二，，；，如果在。阶矩阵R二（，‘，）

中有任一卜川》1, iii，则矩阵R是非正定
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一25.6100

1197.34

一 14.8209

129.833

0.32495

一14.8209

0.38906

一2.63350

一4.02559

129.833

一 2.63350

54.4442

一 1.29698

1.00000

一0.68669

0.50851

0.91294

一0.68669

1.00000

一0.57220

一 0.95609

0.50851

一 0.57220

1.00000



的。显而易见，传统方法容易导致遗传相关阵

非正定，这时对应的遗传协差阵必然也是非正

定的；然而，协差阵的正定性却是多元统计分析

的基本条件之一E370

从遗传育种的广泛实践来看，采用多元统

计技术来进行多数量性状遗传分析，已经成为

发展的一个趋势。有鉴于此，寻求一个可以导

致遗传分析与统计数学理论和谐一致的解决方

案，成为一项紧迫的课题。

在遗传学上，基因型值指的是具有同一基

因型的总体的期望‘习，而用样本均值来估计总

体期望则是统计学的最佳选择。 基于这一认

识，本文作者们建议采用以表现型值的均值作

为基因型值的估计值的方法来解决上述课题。

下面仅以有 P个品种，‘个性状，b个区组，每

小区调查。个个体的随机化完全区组试验为例

来加以说明。

I．如果把随机化完全区组试验的数学模

型1i，定为X=ik‘二g=1 +-bik＋(9 X b)iik + eiikl

(2)

其中i,9,k,I分别为亲本、性状、区组、个体的

序号。由于模型(2）具有假设

艺，，、。习（；X b)i;k
乏 众

一艺艺Ciik，一。 ． (3)
无 l

真实的；因此，按公式（，）计算出来的方差及协
方差中一般仍含有某些环境分量。按传统方法

计算出来的遗传方差及遗传协方差，虽然通过

减去“误差项均方.V而企图排除环境的影响，然

而只有在总体的情况下（这时，误差项均方将成

为环境方差）以及基因型与环境无交互作用的

前提下 （实际上这种交互作用总是或多或少地

存在的）才能完全达到目的，也就是说，一般情

况下遗传方差及遗传协方差也不能完全摆脱环

境的影响。

仅仅是出于避免混淆，本文作者们建议把

COV(么，么）在‘二，时称为基因型值方差，在

‘神，时称为基因型值协方差，从而相应地有

基因型值协差阵及基因型值相关阵。

应当着重地指出·，基因型值相关阵的元素，

基因型值相关系数，实际上就是由品种基因型

值的估计值直接计算出来的一个普通相关系

数，并且这一特性不会因试验设计的不同而变

化。如果用犷表示某个基因型值相关系数，则

r／了(1一内／（，一2）服从自由度为。一
的，分布，！的显著性检验与普通相关系数完

全一致，并且基因型值相关系数的误差远较遗

传相关系数的误差为小 （况且遗传相关系数的

估算方法会因试验设计不同而变化，它的误差

估计是一个相当复杂的问题）。

仍考察前例，其基因型值协差阵为

从而可得第i个品种的第i个性状的基因型值

的估计值

，；，一＊＊，一 弄Y Y X iikt (4)
二b丫 丫

1．18859 一20.3083

一20.3083 1404.24

0.25879 一 15.7553

一2．11376 142.885

0.25879一2。11376

一 15.7553 142.885

0.39331一2.51639

一2.51639 62.7628

由于基因型值被定义为表现型值的总体期望，

通过公式（4）用样本均值去估计总体期望显然

是合理的。

2．把所得到的基因型值的估计值 b 按亲

本计算出性状的方差（，一，时）及协方差(s ,A g

对应的基因型值相关阵为

1.00000一0.49709**0.37850＊一0.24473

一0.49709** 1.00000一0.67041**0.48130*

0.37850＊一0.67041**1.00000一0.50648**

一0.24473 0.48130＊一0.50648**1.00000

p

时），cov份，，11）一艺 。。，一r·，）Un，一
移＝ 1

I·，）／（户一I） （5）
这显然是亲本间基因型值真实平均变异量的估

计。必须指出，假设（3）只有对于总体才总是

这里＊表示0.05水平上的显著，＊＊表示0.01水

平上的显著。

基因型值相关阵的特征根均为正值：沈：二

2.4148，22 = 0.7723，;L3“ 0.5007，x。一0.31224

仍以前两个性状对于后两个性状作典范相关分
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析，则有关联阵

0.02110

一0.25337

一 0.03588

0.45864

型值方差（协方差）与对应的遗传方差（协方差）

是渐近的。从而，基因型值协差阵与对应的遗

传协差阵，基因型值相关阵与对应的遗传相关

阵，也都是渐近的。

两种渐近的数据结构之所以会在多数量性

状遗传分析上产生巨大的差异，究其原因有二：

其一是数学上的，就一般矩阵而言，当其元素在

某一范围内变动时，其特征根的变动尚无法予

以控制；其二是生物学上的，生物学的试验规模

受客观条件限制，使得我们无法完全把环境的

效应排除千净，例如，即使是作随机化完全区组

试验设计，一般情况下，区组项的自由度b-1总

是比较小的，就所估计的统计量而言，小的自由

度对应着大的置信区间，这样就削弱了两种数

据结构的渐近性。

关联阵的特征根为 1：二0.47727,1,=0.00247;

从而可得对应的两个典范相关系

，；二0.69085**，r2“0.04970o

按照公式（5）而得出的基因型值协差阵是

一个真实的样本协差阵131，这也是采用多元统

计技术的一个基础。对于遗传协差阵，即使是

正定的，也不可能保证多元统计技术的执行。

例如，我们在实际工作中就曾在遗传协差阵正

定的情况下作典范相关分析，而得到“典范相关

系犷，高达5.4876，根本无法给出生物学解释。

基因型值协差阵具有一切样本协差阵的优良性

质，可以适应多元统计技术在多数量性状遗传

分析中实施的需要。

如果用 C，表示随机化完全区组试验的品

种项均协方，则按模型（2),它的期望为

E(C，）二，bCOVg＋，COvgxb

＋cove (6)

然而，按照公式（4) (5)，就有 C OV (k$, it）二
1 ， 1．N
．－二一Ce （7）
优b

从而它的期望为

E（COv(Ia，kt))
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