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Interpretacja ztozonych profili DNA
za pomoca modeli empirycznych
i metoda mierzenia rzetelnosci tych modeli

Eliminacja nierozstrzygajacego profilu DNA

Postugujac sie tradycyjnymi metodami, mozna sfor-
mutowac opinie tylko o profilu DNA, ktory rzeczywiscie
jest catkowicie lub czesciowo zgodny z profilem podej-
rzanego. Podawana wartoS¢ dowodowa zawsze ma
wiec iloraz wiarygodnosci (LR) wiekszy niz jeden. Cze-
sto jednak profile DNA nie sg jednoznaczne: mogg by¢
profilami niepeinymi (do spetnienia hipotezy oskarze-
nia (H,) moze brakowac kilku alleli) lub mieszaninami.
Moga takze wystepowaé stuttery, co wplywa na utrud-
nienie interpretacii.

Kazdy ekspert w dziedzinie badania DNA rutynowo
podejmuje decyzje co do tego, czy formutowaé opinie
w przypadku brakujacych alleli lub wtedy, gdy dodatko-
we allele w profilu nie sg zgodne z profilem podejrzane-
go. Moze to jednak prowadzi¢ do sytuacji, w ktorej ten
sam dowdd moze zostaé uwzgledniony przez jednego
eksperta, podczas gdy inny poda wynik nierozstrzyga-
jacy, ktory nie potwierdzi ani nie wykluczy winy po-
dejrzanego. W przypadku profili ztozonych oznacza to,
ze tradycyjne obliczenie mozna przeprowadzié, tylko
upraszczajac sytuacje. Na przyktad, gdy profil jest nie-
petny, trzeba zatozy¢, ze jezeli prawdziwa jest hipoteza
oskarzenia, doszto do wypadania (dropout) alleli. Przy-
ktadowo genotyp podejrzanego to ab, a profil Sladu
z miejsca zdarzenia to a, w takiej sytuacji prawdopodo-
bienstwo wystepujace w liczniku (Hp) jest mnigjsze niz
jeden. Nie mozna wiec zastosowac tradycyjnego spo-
sobu obliczenia LR [1, 2] (szczegdlnie jezeli pik ozna-
czony ze $ladu ma wystarczajgca wielkosc), do stwier-
dzenia, ze prawdopodobienstwo wypadania wynosi
w rzeczywistosci zero (Pr(D) = 0) [2].

W sytuaciji gdy mamy do czynienia ze ztozonym pro-
filem albo jezeli wystepuje w nim wiele prazkow nie-
zgodnych z poréwnawczym profilem DNA podejrzane-
go, nalezy wzigé pod uwage, ze albo istnieje dodatko-
wy dawca (dawcy), albo doszto do kontaminacji (mie-
rzonej przez Pr(C) [1]). W konsekwenciji profil taki mo-
ze by¢ przedstawiony w opinii jako nierozstrzygajacy,

co zostanie poparte sformutowaniem: ,nie mozna do-
stosowaé zadnych znaczacych obliczen statystycz-
nych”. Jest to po prostu inny sposéb stwierdzenia, ze
profil jest zbyt ztozony do interpretaciji.

Nasuwa sie zatem pytanie, czy wynik LR jest wiary-
godny. W celu zbadania jego rzetelnosci korzysta sie
z testow Tippetta, opracowanych przez Tippetta i wsp.
[3]. Testy te poczatkowo wykorzystywano przy bada-
niach farb i lakierow. Evett i Weir [14] zastosowali te
koncepcje do wczesnych przyktadéw analizy DNA,
szczego6towy opis zasady dziatania testu przedstawili
zas$ Backleton i wsp. [5]. Wczesniej testy Tippetta byty
wykorzystywane jako ogdlny sprawdzian rzetelnosci
danej techniki albo dla przetestowania losowo genero-
wanych zdarzen (typowo 1000 oddzielnych spraw).

Wykorzystujac wczesniej opisane testy, autorzy
przytaczanego artykutu opracowali alternatywng strate-
gie sprawdzania rzetelnosci LR dla konkretnego przy-
padku. Jest to jej pierwsze zastosowanie w analizie
mieszaniny STR lub gdy profil jest niepetny. Przy jej za-
stosowaniu wymagane jest sformutowanie opinii przez
eksperta, szczegdlnie jezeli chodzi o ocene prawdopo-
dobienstwa wypadania alleli, jednak proces ten zostat
przez autorébw w znacznym stopniu sformalizowany.
W obliczeniach uwzglednia sie wszystkie allele bez po-
trzeby przypisywania ich konkretnym dawcom albo
kwalifikowania ich jako artefaktow — stutterow. Jest to
szczegblnie wazne w przypadku mniejszosciowego
profilu, poniewaz trudno jest wowczas odrozni¢ prazki
od stutterow.

Autorzy tekstu zaproponowali tez nowa metode po-
zwalajgca stwierdzi¢, czy proponowane ulepszenia mo-
deli sg rzeczywiscie efektywne i sensowne. W rezulta-
cie powstata nowa koncepcja, dajgca pojecie o rzetel-
nosci samego pomiaru ilorazu wiarygodnosSci.

Przestaje zatem by¢ konieczne stosowanie przy opi-
niowaniu kategorii ,nierozstrzygajacy”’, wynikajacej ze
ztozonosci wyniku. Mozna bowiem przeprowadzi¢ ocene
prawdopodobienistwa dowolnego zestawu hipotez kaz-
dego profilu (od dowolnej liczby potencjalnych dawcéw).
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Hipotezy formutuje sie na podstawie analizy okolicz-
nosci sprawy oraz uzyskanych profili DNA. Czesto pro-
ces ten nie jest prosty i moze wymagaé rozwazenia
wielu par twierdzen. Gill i wsp. [6] zademonstrowali, jak
mozna uprosci¢ go, poprzez przedstawienie minimal-
nego ilorazu wiarygodnosci dla zdefiniowanego zesta-
wu par twierdzen. Dotychczas ztozonos¢ takich obli-
czen wykluczyta tego rodzaju podejscie do rozwazania
materiatu dowodowego.

Na ile rzetelna jest odpowiedz?

Po obliczeniu ilorazu wiarygodnosci okreslone dla
kazdego przypadku testy Tippetta dajg poglad na wia-
rygoednos$¢ samego testu. Autorzy chcieliby zatem od-
powiedzie¢ na pytanie: ,jezeli podejrzany nie jest daw-
cg sladu dowodowego, na ile prawdopodobne jest to,
Ze otrzyma sie podobng wartosc LR, jesli dawcg bedzie
przypadkowa osoba?”.

W celu uzyskania odpowiedzi skorzystano z symula-
cji komputerowej. Zamiast obliczy¢ LR odnoszacy sie
do podejrzanego i warunkowe profile w ramach hipote-
zy oskarzenia (Hp) autorzy eksperymentu zastapili je
przypadkowymi osobami — ktére stanowig twierdzenie
w ramach hipotezy obrony (Hg). Wykazano, ze w oma-
wianych przyktadach uzyskane wartosci LR sg znacz-
nie mniejsze niz jeden, a szansa, ze $lad dowodowy
pochodzi od przypadkowej osoby, byta nieistotna.

Interesujace jest takze rozwazenie alternatywnego
scenariusza: gdyby plama dowodowa naprawde po-
chodzita od podejrzanego, jak czesto LR bylby mniej-
szy niz jeden? Jak czesto wartos¢ dowodowa przema-
wiataby na korzy$¢ hipotezy obrony, jezeli podejrzany
naprawde jest sprawcg? To takze sprawdza sie drogg
symulacji komputerowej — pod uwage bierze sie
wszystkich dawcow w ramach H,, i tworzy nowy profil
dowodowy uwzgledniajacy Pr(D) i Pr(C). Nastepnie ob-
licza sie LR i powtarza sie symulacje odpowiednio du-
23 liczbe razy (w omawiane]j pracy 1000). Wykazano,
ze otrzymywane LR bylty wieksze niz jeden, a LR obli-
czane dla konkretnej sprawy pokrywa sie z symulowa-
nymi przedziafami.

W przytaczanym artykule wykazano, ze zasady te
mozna zastosowacé do ztozonych przypadkow, dla kto-
rych dotychczas nie mozna byto sformutowac opinii.

Rola oceny eksperta w odniesieniu do materiatu
dowodowego w postaci profilowania DNA

Klasyczna interpretacja mieszanin DNA ma na celu
oznaczenie alleli oraz okreslenie liczby dawcoéw. Decy-
zje ekspertéw bywajg dwubiegunowe, to znaczy, ze
prawdopodobienstwo zdarzenia wynosi albo zero, albo
jeden. Na przyklad:

=

Ustalanie, ktory pik to stutter: w rzeczywistosci nie-
wielki pik, ktéry znajduje sig¢ w pozycji stutter (—4 bp
od wiekszosciowego allela) jest albo podprazkiem, albo
allelem, albo tez mieszaning stuttera i allela. Ekspert,
na podstawie wielkosci przylegajacego allela (macie-
rzystego), podejmuje zazwyczaj ostateczng decyzje.
Zgodnie z powszechna wytyczna stosowany jest
prog 15% wyznaczony na podstawie eksperymental-
nych obserwacji — stuttery maja zazwyczaj wiel-
kos¢ 15% rozmiaréw macierzystego allela (+4 bp).

Dla przyktadu mozna podac probke niebedaca mie-
szaning: jezeli pik w pozycji stuttera ma rozmiary mniej-
sze niz 15% wielkosci przylegajacego (+4 bp) allela,
wowczas jest oznaczony jako stutter, tj. Pr(St) = 1 [7]
i nie jest dalej uwzgledniany w obliczeniach. Analogicz-
nie, jezeli pik przekracza 15% wielkosci allela macie-
rzystego, wowczas bedzie oznaczony jako allel, tj.
Pr(St) = 0.

Tworzenie par heterozygotycznych: Réwnowaga he-
terozygotyczna to stosunek wysokosci (Ht) albo pola
powierzchni dwoch pikow. Mozna zdefiniowac jag jako:

thajmniejsza
x 100%

thajwieksza

Hb =

Jezeli mniejszy z dwéch alleli miesci sie w 60%
(Hb > 60%) wiekszego allela [7], oznacza to, ze sg
komplementarne i jest mozliwe, ze wywodzg sie z tego
samego locus i od jednej osoby (zasada ta nie ma za-
stosowania, kiedy ma si¢ do czynienia z matg iloScig
DNA — Whitaker i wsp. [8] proponuja, aby przy warto-
Sciach rzedu 10 000 rfu réwnowaga heterozygotyczna
wynosita Hb > 20% dla danych zbieranych z zastoso-
waniem 34 cykli PCR). Wytyczna ta jest czesto uzywa-
na do rozdzielania sktadnika mniejszosciowego mie-
szaniny od sktadnika wiekszos$ciowego.

Okreslenie wspoétczynnika wiarygodnosci

lloraz wiarygodnos$ci (LR) jest zwykle uznawany
za najlepszy sposéb przedstawienia dowoddéw w posta-
ci DNA [4, 9—11].

Prawdopodobienstwo dowodu (E) jest oceniane
wzgledem dwoch przeciwstawnych hipotez, zwykle
okreslanych jako hipoteza oskarzenia (Hp) i hipoteza
obrony (Hg). Ekspert ocenia prawdopodobieristwo za-
istnienia danego dowodu przy kazdej z tych hipotez
Za pomoca modelu statystycznego.

Zastosowane podejscia moga by¢ niesformalizowa-
ne, dlatego moze sie zdarzyc, ze rozni eksperci moga
przypisaC rézne prawdopodobieristwa danemu przy-
padkowi, co bedzie szczegolnie czeste w problemach
ztozonych. Réznorodnoéé w przedstawianiu LR moze
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zostaC ograniczona przez zastosowanie wytycznych
(np. uzycie progéw dla stuttera i réwnowagi heterozy-
gotycznej) w celu ukierunkowania opinii eksperta. Te
wytyczne tworzg podstawy do dokumentow systemu
zarzadzania jakoscig (QMS). Generalizujgc, mozna
wiec stwierdzic, ze celem zarzgdzania jakoscig jest za-
pewnienie ekspertowi wytycznych w zakresie formuto-
wania opinii oraz zasad wykorzystania modelu staty-
stycznego, ktory stuzy do obliczania ilorazu wiarygod-
nosci przedstawianego nastepnie w sadzie.

Model (ryc. 1) sktada sie z dwoch czesci:

a) dane wyjsciowe: ekspert okresla allele, ocenia
wystepowanie stutteréw, bierze pod uwage oko-
licznosci sprawy, formutuje opinie na temat liczby
dawcow. Jest to ocena wstepna, podczas ktorej
wykorzysiuje sie QMS w celu zminimalizowania
roznic miedzy ekspertami.

[ Dropout N, Al »:?;——1
i e -
= y S
Okolieznosci | % Opinia | ol Uzyskane | |  Model LR
Sprawy | ’4 eksperta [ | dane stalystyczny
L I A

- / |
Liczba ]/ ==l
dawcow | ;,Nm.;zl

Ryc. 1. Do$wiadczenie i opinia eksperta prowadzg bezposrednio do
stosowanego obecnie modelu obliczania LR

b) model statystyczny. na podstawie ww. zatozen
ekspert podejmuje decyzje o wyborze modelu
statystycznego. Model ten wykorzystuje staty, nie-
zmienny wzoér. Od tego uzalezniona jest sita do-
wodu.

Jak rzetelny jest dany model;
jak mozna poréwnaé rézne modele?

Zasady statystyczne, bedgce podstawg interpretacii
dowoddéw w postaci DNA, sg rozszerzane i ulepszane.
Juz w trakcie powstawania algorytmu moze okazac sie,
ze nalezy go udoskonali¢. W przytaczanej pracy stosu-
je sie na przyktad parametr prawdopodobienstwa wy-
padania Pr(D) jako uogdlniong $rednig z catego dane-
go profilu. Bierze sie jednak pod uwage, ze w przyszto-
$ci powinien on zostaé zmodyfikowany w spos6b, ktory
umozliwi zréznicowanie Pr(D) w zaleznosci od dawcy
i locus.

Wedtug autoréw przytaczanego artykutu trzeba od-
powiedzie¢ na nastepujace pytania:

— jak rzetelna jest dana metoda interpretacji?

— jak mozna zmierzy¢ jej rzetelno$¢?

PRZEGLAD PISMIENNICTWA

— jak mozna zmierzy¢ wptyw modyfikacji w mode-
lach statystycznych na jej rzetelnosc?

— jak takie zmiany wptynetyby na modele i ich dzia-
tanie i jak mozna by zmierzy¢ wpltyw poszczegol-
nych ulepszen?

Autorzy omawianej pracy postuguja sie modelem
stosowanym do ztozonego przypadku [6] i sugerujg
sposoby testowania rzetelnosci tego modelu. Prébuja
takze odpowiedzie¢ na dwa pierwsze pytania. Dla zilu-
strowania teorii wykorzystuja model interpretacji DNA
zaproponowany przez Gilla i wsp. [6] i rozszerzony
przez Currana i wsp. [12].

Testowanie efektywnosci
z wykorzystaniem wykresow Tippetta

Wykresy Tippetta [3-5, 13—15] stworzono poczatko-
wo na potrzeby kryminalistycznej analizy lakierow. Byty
uzywane w celu oceny jakosci badan statystycznych
w wielu obszarach analizy kryminalistycznej, takich jak
badania szkia, daktyloskopia, badania Srodkéw kryja-
cych, automatyczna identyfikacja twarzy, rozpoznawa-
nie mowy i badanie pisma recznego.

Warto rozwazyé, w jaki sposob wykresy te moga by¢
wykorzystywane w interpretacji wynikéw analizy DNA.
Autorzy omawianego artykutu proponujg zastosowanie
wykresu Tippetta w okreslonych sytuacjach, aby za-
pewni¢ miare dziatania dla kazdego konkretnego przy-
padku. Zgodnie z zawartg w niniejszej pracy tezg, ze
efektywnos¢ jest mierzona dwoma parametrami (Neu-
mann i wsp. [17]), mozna zatozyé ze:

1. Prawdopodobienstwo uznania btednego dowodu
na korzy$¢ oskarzenia jest okreslane jako prawdopodo-
biefistwo wykazania przez iloraz wiarygodnosci warto-
$ci powyzej 1 dla hipotezy obrony (Hg). Mozna to wyra-
zi¢ jako Pr(LR > 1 | Hy = prawda). W tej sytuacii intere-
sujgca jest takze najwigksza wartoS¢ przyjmowana
przez LR. Nazywa si¢ jg gorng granicg (LRHdm ). Od-
zwierciedla ona, jak przesadzony moze by¢ ble%f(ny do-
wod na korzy$é oskarzenia.

2. Prawdopodobienstwo bfednego dowodu na ko-
rzy$é obrony jest ideg komplementarng do wyzej
przedstawionej tezy (1). Okresla sig to jako prawdopo-
dobienstwo, ze LR przyjmuje warto$¢ mniejszg niz je-
den. Mozna to wyrazi¢ jako Pr(LR < 1 | Hy = prawada).
Interesuje nas takze najmniejsza wartosS¢ przyjmowana
przez LR. Nazywa sig jg dolng granicg (LRy_min) i 0d-
zwierciedla ona, na ile przesadzony moze byé btedny
dowdd na rzecz obrony.

Opis modelu badawczego

Kazda obserwacja allela w profilu DNA opisana jest
przez trzy parametry [1]:
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— prawdopodobiernstwo wypadania,
Pr(D) albo przeciwnego zdarzenia,
Pr(D),
— prawdopodobienstwo  kontaminacji,
Pr(C) albo przeciwnego zdarzenia,
Pr(C),
— prawdopodobienstwo stutteru, Pr(St)
albo przeciwnego zdarzenia, Pr(St).
Dodatkowo w profilu powinna by¢ brana
pod uwage liczba dawcéw (n.) [18].

Obecnie nie ma statystycznego modelu,
ktory taczy jednoczesnie wszystkie te para-
metry, dlatego tez wszystkie istniejace mo-
dele nalezy uwazaé za niepetne (w rzeczy
samej nalezy uznaé¢, ze petny model jest
nieosiggalny). Podstawy teoretyczne sg jed-
nak dobrze ustalone, a parametry prawdo-
podobienstwa wypadania i prawdopodo-
bienstwa kontaminacji mozna uniwersalnie
stosowaé do wszystkich profili DNA w ra-
mach schematu poczatkowo opisanego
przez Gilla i wsp. [1]. Mozna wprowadzi¢ je
takze do systemu eksperckiego [6, 12]. Gill
i wsp. [1, 19, 20] dostarczyli prostych metod
oszacowania tych prawdopodobienstw dla
danej liczby dawcow.

lloraz wiarygodnosci poréwnuje prawdo-

podobienstwo dowodu (E) w odniesieniu
do dwoch alternatywnych wersji, gdzie Hp to
hipoteza oskarzenia, a Hy hipoteza obrony.
Mierzone sa:

— prawdopodobienstwo dowodu (E), je-
zeli slad pochodzi od podejrzanego
(Hp),

— prawdopodobienstwo dowodu (E), je-
zeli $lad nie pochodzi od podejrzanego
(Hg)-

Pr(E | Hp)
LR s ——
Pr(E | Hy)

Przykiad: oskarzenie utrzymuje, ze $lad
Z miejsca zdarzenia jest prostg mieszaning
materiatu od oskarzonego/podejrzanego (S)
i nieznanej osoby (U). Mozna to przedstawié
jako Hp S+ U.

Obrona moze twierdzi¢, ze prawdziwym
przestepca nie jest podejrzany, lecz nie-
znana przypadkowa osoba. W zapisie au-
torow wzoér wyglada nastepujaco: Hy: Uy +
Us. Oznaczenia Ug wskazujg, ze nie mu-
szg to by¢ te same wartosci, co U w ra-
mach Hp.

a) Hipoteza oskarzenia jest prawdziwa
Hipoteza oskarzenia
Licznik
Podejrzany Nieznany
ab c.d Dowod
Hipoteza obrony
Mianownik
Nieznany
cd
b.d
a,d

b) Hipoteza oskarzenia nie jest prawdziwa

Hipoteza oskarzenia

Licznik
| A!ternal§,f~-. ne
Sym.u owany genotypy
podejrzany ab bec
ef ac b.d
ad c :
Dowod
Hipoteza obrony
Mianownik

Alternatywne Alternatywne
genotypy genotypy
ab c,d
ac b.d
b.c ad

Ryc. 2. llustracja symulacji Tippetta: 1. Jezeli hipoteza oskarzenia jest prawdziwa: podej-
rzany to ab, a nieznane allele to ¢ i d. Dowod to abed, a obliczenie ilorazu wiarygodnosci
oparte jest na zalozeniu, ze to standardowa mieszanina od dwoéch dawcow (bez wypada-
nia alleli i kontaminacji), a LR jest wiekszy niz jeden. 2. Jezeli hipoteza oskarzenia nie jest
prawdziwa: podejrzany jest niewinny, a sprawca, ktérego nazywa sie ,symulowanym po-
dejrzanym”, jest przypadkowa osoba. Stworzono przypadkowa osobe o genotypie ei f. Za-
klada sie, ze mieszanina jest dwusktadnikowa. Zadnego z tych alleli nie stwierdzono

w $ladzie z miejsca zdarzenia — hipoteza oskarzenia moze by¢ wyjasniona tylko przy zato-
zeniu, ze allele te wypadly, pozostawiajgc szesé¢ alternatywnych kombinaciji (trzech par)
nieznanego genotypu. Zakiadajgc, ze ma si¢ do czynienia z mieszaning dwoch osob, wy-
jasnieniem jednej pary dla kazdej kombinacji moze byé fakt, ze sa one kontaminantami;
np. jezeli U= ai b, to allele ¢i d mozna wyjasnié tylko wéwczas, jezeli sa kontaminantami.
Alternatywne genotypy w hipotezie obrony s3 takie same, jak dla hipotezy 1, poniewaz al-
lele dowodowe sg takie same. Hipoteza Hp Jjest prawdg jest mniej prawdopodobna, stad
LR jest mniejszy niz 1. Za pomocg symulacji komputerowej tworzone sa caly czas przy-
padkowe genotypy ,symulowanego podejrzanego” i odpowiadajgce im 1000 LR, ktére sa
wykreslane jako dystrybuanta.
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d) kalkulacja LRy _1000- Argumentem w liczniku jest
S+U, a w mianowniku Uy +U,.

Pod uwage bierze sie nieznane allele (lub potencjal-
ny stutter), niezmiennie w kazdej symulacji, poniewaz
celem jest zbadanie wptywu zréznicowania alleli podej-
rzanego poprzez ich wypadanie.

Testowanie rzetelnosci LR

Nalezy zmierzy¢ rzetelno$c¢ testu ilorazu wiarygod-
nosci. Oczywiste zatozenie testu brzmi: ,jezeli hipoteza
oskarzenia jest prawdziwa, wowczas iloraz wiarygod-
no$ci powinien by¢ znacznie wyzszy niz dla hipotezy
nieprawdziwej’. Wykres Tippetta moze by¢ wykorzysta-
ny do zmierzenia zmiany wartosci LR w zaleznosci
od prawdopodobienstwa hipotezy. W tym celu autorzy
zakladaja, ze oskarzenie falszywie wskazato podejrza-
nego, i symulujg zastapienie profilu DNA podejrzanego
przypadkowo wybranym profilem. W takiej sytuacii
mozliwe jest przetestowanie wptywu niezgodnosci (za-
stapionego) profilu podejrzanego ze $ladem z miejsca
zdarzenia na wartos¢ LR. W standardowej interpretacji
DNA takiej sytuacji przypisany bytby LR rowny zero,
poniewaz prawdopodobienstwo potwierdzenia
Hp wynosi zero. Jednakze, przy uwzglednieniu
dodatkowych czynnikéw jak wypadanie alleli
i kontaminacja, istnieje niezerowe prawdopo-
dobienstwo, ze tak moze sie sta¢ [1, 6], nawet
jezeli materiat w $ladzie naprawde pochodzi
od podejrzanego. Mozna ja modelowac
za pomoca symulaciji komputerowej (ryc. 2 i 3).

Przyktad: Dla danych locus i=1, E= acdoraz S =
ab oraz przy zatozeniu, ze Hy Jjest prawdziwe, musialo
nastapi¢ wypadniecie b. W obu hipotezach autorzy za-
kladaja, ze mieszanina pochodzi od dwdch osob. Nale-
zy jednak zaproponowac alternatywne wyjasnienie dla
alleli ci d.

Jednym wyjasnieniem jest ich pochodzenie od nie-
znanego dawcy (U). Jesli zastosuje sie Pr(D) dla kaz-
dego allelu (S), otrzyma si¢ 4 mozliwe wyniki: a, b, ab

Hipoteza oskarzenia

Licznik

Symulowany
dowod

Podejrzany Nieznany
ab cd
Hipoteza obrony

Opis symulacji komputerowej w celu
uzyskania wykresow Tippetta

Mianownik
W celu uzyskania wykresu Tippetta koniecz-

ne jest skonstruowanie empirycznej dystybu-
anty (cdfs) dla LR przy zatozeniu, ze Hp jest
prawdziwa i dla LR przy zatozeniu, ze Hy jest
prawdziwa. W celu uzyskania zmienno$ci war-
tosci LR wykorzystuje sig mechanizm losowy.
Dla przyktadu mozna zatozy¢, ze profil dowo-

Nieznany
dQ
cQ
cd

Ryc. 3. Wykres Tippetta (z wypadaniem alleli w profilu dowodowym). Zakiada sig, ze
hipoteza oskarzenia jest rzeczywiscie prawdziwa i prawdziwymi dawcami sg podejrza-

dowy sktada sie z 4 alleli a, b, ci d, a podejrza-
ny to typ ai b. W takim przyktadzie hipotezy za-
pisane sg nastepujgco:

Hp: S+U
Hd: U1 + U2

® Symulacja wykresu Tippetta dla zalozenia, ze
Hp Jjest prawdziwa
Zmiany warto$ci dowodu (E) zgodnie z na-
stepujgcymi zasadami (ryc. 2a):

a) symulacja 1000 mieszanin DNA
(E1..1000):
b) pobieranie profilu podejrzanego (S) — dla

kazdego locus i oraz dla kazdego locus J

allela A (j oraz j) wchodzi w skiad profilu
E,, z prawdopodobieristwem Pr(D),

)allele niewyjasnione przez S dodawane
sg do E,,

ni ab i nieznany dawca cd. Dowody s3 typu a, ci d. Przy zalozeniu, ze Hp Jjest praw-
dziwe oznacza to, ze allel b od podejrzanego musial wypasé. Symuluje sie dowod
(E1... 1000) Z czterech alleli pochodzacych od podejrzanego (ai b) i nieznanego daw-
(ci d) i uwzglednia przy tym fakt, ze podejrzane allele mogly wypasc¢ na podstawie
dane; wartosci Pr(D). Mozna takze wigczy¢ kombinacje ac i ad pochodzace od niezna-
nego dawcy, jezeli pozostale allele (odpowiednio di c) s allelami drop-in. Jesli to
prawdopodobienstwo wynosi mniej niz jeden, otrzyma sig alternatywne profile dowodo-
we, takie jak -, b, ¢ i d (jezeli allel a wypadt) albo a, -, ci d (jezeli allel b wypadi).
Przy zalozeniu, ze Hp jest prawdziwe, dowdd a, ¢i d mozna wyjasni¢ w liczniku, tylko
jezeli allel b wypadt. W mianowniku kombinacje genotypu mogg albo oznaczac wypa-
danie alleli, albo jego brak (np. rozwazane sg wszystkie kombinacije par alleli a, ¢i d
_ dla zachowania zwiezlosci pokazanych jest tylko kilka kombinacii; Q oznacza nie-
znany allel, ktéry wypadt). Dla kazdej symulacii (Eq . 10go) tworzony jest nowy profil
dowodowy poprzez zastosowanie danego prawdopodobienstwa wypadania do genoty-
pu podejrzanego (ai b) przy zachowaniu nieznanych alleli (cd) jako statych (co powto-
rzono we wszystkich 10 loci). Umazliwia to obliczenie LR, pod warunkiem ze Hp jest
prawdziwe. Metoda ustalania Hgy jest prawdziwe jest identyczna, z tym ze licznik pozo-
stanie niezmienny, argumentem bedzie natomiast mianownik z losowo wybieranym

profilem nieznanego dawcy (Ry.-R1go0) Z allelami (ef) (ryc. 2b).
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lub zero. Potaczenie pozostatych alleli z pozostatymi
mozliwosciami daje wynik: acd, bed, abed lub cd. Pro-
cedura jest nastepnie powtarzana dla kazdego locus
i=1..n, a LR obliczone jak podano wyzej w punkcie
(d). LR dla catego profilu w dowodzie E jest obliczane
jakoiloczyn LR= ]y ,LR;.

W kolejnym etapie ocenia sie LR, uwzgledniajac po-
wyzszg hipoteze z wykorzystaniem znanego genotypu
S oraz symulowanego dowodu £, — model zapropono-
wany przez Gilla i wsp.

Procedura jest powtarzana okreslong liczbg razy
w celu ustalenia dystrybuanty LR. W przytaczanej pra-
cy zastosowano 1000 symulowanych dowoddw. Zda-
niem autoréw 1000 powtdrzen wystarczy, aby zbadaé
zréznicowanie LR.

® Symulacja wykresu Tippetta dla zatozenia,
ze H, jest prawdziwa

Dowadd E7_ 1pgp jest generowany zgodnie z proce-
durg opisang powyzej. W punkcie (d) wartosé licznika
jest uzalezniona od losowego profilu Ry 10 (genero-
wanego poprzez losowe allele z bazy danych popula-
cji), w miejsce profilu S, podczas gdy w mianowniku
od wartosci Uy + Uy, tak samo jak w opisie powyzej, dla

hipotezy ze Hp Jest prawdziwe.

Przyktadowo, jeéli E = acd, a Ry = efw liczniku, tra-
fienie bedzie miato miejsce tylko w przypadku, gdy za-
rowno e, jak i f, wypadna; allele od nieznanego dawcy
beda pasowac do kombinacji a, ¢ lub d; lub gdy nasta-
pi minimum jedno jednoczesne wypadnigcie ttumacza-
ce nieznane allele. Zwykle oznacza to, ze LR bedzie
silnie przemawiato na korzy$¢ hipotezy obrony
(ryc. 2b).

Nalezy zwroci¢ uwage, ze w tej procedurze genotyp
podejrzanego (ab) moze by¢ wybrany losowo. Prawdo-
podobienstwo podobnego zdarzenia na wszystkich loci
jest jednakze bardzo mate dla nowoczesnego multi-
pleksu. W tradycyjnej interpretacji prawdopodobien-
stwo dowodu dla hipotezy oskarzenia bytoby w wigk-
szosci przypadkow bliskie zeru. Jest to spowodowane
faktem, Ze allele prawdziwego sprawcy nie beda takie
same jak losowo generowane. W modelu LCN, nawet
gdyby doszito do takiego zdarzenia, z powodu wypad-
niecia lub kontaminacji wynik nie musiatby sie jednak
zmienic.

Procedure powtarza sie wiele razy w celu okreslenia
przebiegu dystrybuanty LR przy zatozeniu, ze Hy jest
prawdziwe. Wigkszos¢ wartosci LR powinna by¢ mniej-
sza od 1, poniewaz dowdd jest bardziej prawdopodob-
ny przy zatozeniu, Ze hipoteza obrony jest prawdziwa,
niz przy zatozeniu odwrotnym, ale moga by¢ takze za-
obserwowane LR wigksze od 1. Nalezy zwréci¢ uwage,
Ze autorzy unikajg okreslen prawdziwy/fatszywy do opi-
su tych sytuaciji. Poniewaz dopuszczajg mozliwo$é wy-

R

stgpienia alleli od prawdziwego sprawcy, szansa, ze
w jednym locus nastgpi trafienie, jest niewielka.

Procedura w przypadku mieszanin od wielu dawcéw

Omawiang metode mozna zastosowac w przypadku
mieszaniny od wielu dawcow. Zasada jest w skrdcie
nastepujgca: zakiada sie, ze Hy jest prawdziwe,
a E jest symulowane poprzez obliczenie Pr(D) dla kaz-
dego allela w kazdym locus znanych osoéb (ryc. 2). Ar-
gumentem w liczniku sg profile przypadkowo wybra-
nych oséb, ktére zastgepuja profile oséb znanych.
Przy zatozeniu, ze Hp jest prawdziwe, symuluje sig
E od znanych os6b po uwzglednieniu wypadania w ta-
ki sam sposob (ryc. 3). Argumentem w liczniku sg pro-
file znanych osob. Allele z nieznanych zrodet traktowa-
ne sg jako state w liczniku — zaréwno dla zalozenia, ze
Hp, jest prawaziwe jak i Hy jest prawdziwe.

Wprowadzenie parametréw kwalifikujacych
do opisania sity dowodu

W ogdlinych zilustrowanych przykiadach (ryc. 2 i 3)
mianownik LR, Pr(E | Hg) jest obliczany z przyjeciem
zalozenia, ze dwie nieznane osoby to prawdziwi dawcy,
od ktérych materiat znalazt sie w $ladzie dowodowym,
np. Hyq: Us + Us. Oczekuije sie, ze dystrybuanta LR po-
winna wykazywa¢ wartos$ci powyzej jeden. Rzadkie
przypadki, kiedy LR wynosi mniej niz jeden, sa uwaza-
ne za btedne dowody, Swiadczgce na korzy$é obrony.

Typowy wykres ukazuje rycina 4. Przede wszystkim
interesujgca jest proporcja obszaru, dla ktérego LR jest
wiekszy niz jeden w hipotezie Hy. Zgodnie z Neu-
mannem i wsp. [17] definiuje sie to jako prawdopodo-
bieristwo btednego dowodu na korzy$é oskarzenia
Pr(LRHd > 1). Ciekawa jest rowniez najwieksza warto$é
zaobserwowanego LR, LRHd e Dowodowy LR jest
kwalifikowany przez te dwa parametry. Rozwazany od-
dzielnie LR jest nieco uproszczonym wskaznikiem sity
dowodu. Aby umiesci¢ go w prawidiowym kontek$cie,
autorzy proponujg réwnolegte podawanie oceny dziata-
nia modelu interpretacji DNA. Wskaznikiem oceny Hy
jest wigc kombinacja dwdch parametréw: prawdopodo-
bienstwa Pr (LRHd > 1) sprzezonego z LR Hymax:

W odwrotnym przypadku obliczone moze byc takze
prawdopodobiefistwo mylnego dowodu na korzy$é
obrony, wyrazonego dwoma parametrami Pr(LR < 1)
i LRy min- p

Definiujgc efektywnosé dowolnego testu statystycz-
nego w kategpnach parametréw_LRH min; LRHdmax'
F’r(LRHd > 1) i Pr(LRy . < 1), mozna o%iektywme oce-
ni¢ wptyw ,ulepszer” w modelach statystycznych po-
Przez poréwnanie otrzymanych wynikéw. W »ulepszo-
nym” modelu wykresy dystrybuanty widoczne na ryci-
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nie 3 odsunetyby sie od siebie. W odwrotnym przypad-
ku, w modelu, ktory zle dziata, zblizylyby sie. Poniewaz
w niniejszej publikacji rozwazane sg modele specyficz-
ne dla sprawy, wazne jest, aby kazda ocena ogolnej
rzetelno$ci danego modelu zostata dokonana z uzy-
ciem roznych kategorii spraw — na przyktad mieszaniny
od dwdch dawcow z nieréwng iloscig sktadnikéw wo-
bec mieszaniny od dwéch dawcoéw w réwnych propor-
cjach wobec mieszaniny materiatu od trzech dawcow.

Hd>1

Sa

1
~ (N
2
2
2
a 4
?_ 0,8
(=]
h=l
£
& 047

0,2 Wykres
Hp
0 —— 1

legsLR

Ryc. 4. Cechy wykresu Tippetta.

Wykres przedstawia dystrybuante rozkiadu Pr(E | Hp) oraz Pr(E | Hy)

i ilustruje mozliwe do zmierzenia parametry oceny. Nalezy zauwazyc, ze
to wysoko$é krzywych w punkcie LR = 1 daje informacjg o prawdopodo-
bienstwie.

Taka ewaluacja pomogtaby ustali¢ nie tylko wzgledna
sprawnosé (efektywnosé) roznych modeli, lecz takze
databy ocene ich sprawnosci i ograniczen w odniesie-
niu do pewnych kategorii przypadkéw. Ocenia sig, ze
wielko$¢ otrzymanego LR i odlegto$é dwéch krzywych
powinna by¢ skorelowana.

Podsumowanie procesu oceny ztozonego profilu DNA

Definicja modelu. W pierwszym etapie nalezy:

1. Ustali¢ hipotezy Hy i Hy.

2. Ustalié minimalna liczbe dawcéw potwierdzajaca
dowaod.

3. Oceni¢ wstepnie dowod w odniesieniu do Hp, ko-
rzystajgc z modelu ilo$ciowego, aby upewnic sie,
ze jest racjonalny (np. poprzez ogledziny). Nalezy
upewnié sie, ze wysokosci/pola powierzchni pi-
kéw w ramach Hy sa zgodne, oraz uwzglednié in-
ne profile DNA i dowody niezawierajgce DNA.

Kolejny krok to dokonanie ewaluacji Hy za pomoca

modelu jako$ciowego, w ktérym rozwazane sg wszyst-
kie genotypy bez wzgledu na wysokos¢/pole po-
wierzchni pikéw. W razie koniecznosci nalezy zmieni¢
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hipoteze, aby obliczy¢ gérng granice LR, gdzie Pr(St)
= 1 lub w celu obliczenia dolnej granicy modelu LR,
gdzie Pr(St) = 0. W razie wystapienia wigkszej liczby al-
leli w profilu dowodowym konieczne bedzie zwigksze-
nie minimalnej liczby dawcow.

Nastepnie nalezy dokona¢ ewaluacji LR w przedzia-
le 0 < Pr(D) < 1i ustali¢ racjonalny przedziat dla Pr(D),
wykorzystujgc:

— opinie eksperta wydang na podstawie ogledzin,

— symulacje liczby dawcow relatywnej do Pr(D),

— obliczenia zaobserwowanego Pr(D) w ramach Hj,.

Na koricu nalezy wybraé racjonalng warto$¢ ilorazu
wiarygodnosci LR, poréwnywalng do oceny przez
eksperta Pr(D).

® Testowanie rzetelnosci modelu
Wykonanie wykresow Tippetta:

a. Dla zalozenia, ze hipoteza obrony Hy, jest praw-

dziwa:

Dla kazdego z profili Ky, Ko i K3 nalezy stworzyc sy-
mulacje dowodu E dla kazdego z alleli j na locus i. Dla
kazdego allela A (/i j) prawdopodobienstwo bedzie wy-
nosié¢ Pr(D), tzn. jezeli tak si¢ nie stanie, wowczas allel
wypada. Nastepnie wszystkie allele, ktore nie moga
byé wyjasnione poprzez Ky—Ksz, a ktore okreslono jako
stuttery, sa dodawane do E (niezmienionego).

Znane genotypy Ki, Ko i K3 zastepuje sie trzema
przypadkowymi osobami (Ry, Ry i Rg), kidre sg argu-
mentem w liczniku podczas testowania LR, podczas
gdy w alternatywnej hipotezie argumentem w mianow-
niku jest Uy, Up i Uz (i w razie potrzeby Uy).

b. Dla zatozenia, ze hipoteza oskarzenia Hp jest

prawdziwa:

Nalezy stworzy¢ symulacje dowodu E od znanych
i nieznanych oséb zgodne z opisem dla zatozenia Hy
jest prawdziwa (biorac pod uwage, ze symulowane do-
wody w tym przypadku dadzq inny zestaw wynikow).
Argumentem w liczniku sg profile znanych oséb (Kj,
K>, K3) (i w razie potrzeby allele nieznane lub stuttery),
podczas gdy w alternatywnej hipotezie w mianowniku
sg Uy, Up, Uz (i w razie potrzeby Uy).

Aby otrzyma¢ zakres LR, nalezy powt6rzy¢ powyz-
sze dwie czynnosci wigcej niz 1000 razy.

c. Wykre$lenie i porownanie dystrybuant.

Analiza prawdziwego przypadku

Okolicznos$ci sprawy, wstepna ocena,
oznaczanie alleli, liczba dawcow itp.

Zdarzenie miato miejsce w pubie, gdzie zmarty spe-
dzit wieczor z kilkoma przyjaciétmi. Na parkingu doszto
do sprzeczki migdzy ofiarg (K4) i kilkoma innymi osoba-
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mi, w wyniku czego ofiara poniosta $mieré. Nastepnie
domniemani sprawcy opuscili miejsce zdarzenia i po-
szli do innego pubu, gdzie widziano ich, jak idg do toa-
lety, aby sie umy¢.

Chociaz na odziezy podejrzanych wykryto wiele
plam krwi, kluczowe znaczenie dla dochodzenia miato
odkrycie dwéch plam w fazience pubu. One to bowiem
zostaty zanalizowane z uzyciem systemu SGM Plus.
Profile z kazdej plamy miaty cechy mieszaniny pocho-
dzacej od trzech osob. Podejrzanego, zmartego i jesz-
cze jednej ofiary nie mozna byto wyeliminowac jako po-
tencjalnych dawcéw (tab. 1).

Analiza plamy MC18

Wstepna ocena profilu DNA wykazata, ze jest to zto-
Zona mieszanina materiatu pochodzacego od co naj-
mniej trzech osob. Pokrywaty sie one z profilami trzech
znanych os6b oznaczonych Kj, Ko, K3. Ponadto wysta-
pito wiele dodatkowych alleli, ktore mogty by¢ stuttera-
mi albo kombinacjami stutter/allel. Sg one zaznaczone
jako dwuznaczne allele w tabeli 1.

® Obliczenie gornej i dolnej granicy ilorazéw
wiarygodnosci — stutteréw i liczby dawcéw

Obecna (standardowa) praktyka umozliwia eksper-
towi przypisanie prawdopodobienstwa stuttera w spo-
sob binarny gtéwnie na podstawie opinii eksperta. To
znaczy, ze Pr(St) przyjmuje wartosé 0 albo 1 na podsta-
wie tej opinii. Opinia bedzie przede wszystkim, ale nie
tylko, ukierunkowana przez wzgledne rozmiary stutte-
row w poréwnaniu z pikiem allela +4 bp [7]. W niniejszej
pracy zostanie wprowadzona nowa metoda uwzgled-
niania wptywu stuttera w obliczeniach.

,G0rng granice LR’ mozna obliczy¢, przyjmujgc
Pr(St) = 1 poprzez uznanie, ze wszystkie allele na ni-
skim poziomie w pozycjach stufter sa prawdziwymi
stutterami bez zawartosci alleli i mozna je pomingé
w dalszych obliczeniach, traktujac jako artefakty.
W pewnym sensie ta gorna granica bedzie ,skoncen-
trowana na oskarzeniu”.

T

Mozna takze obliczy¢ ,dolng granice LR", przyjmu-
jac Pr(St) = 0. Znaczy to, ze wszystkie allele w pozy-
cjach stutterow sa uwazane za wtasciwe allele (ze stut-
terami lub bez) i dlatego muszg byé traktowane jako
dowody w dalszych obliczeniach. W pewnym sensie ta
dolna granica bedzie ,skoncentrowana na obronie”. Po-
dejscie ukierunkowane na dolng granice wymaga, aby
zaréwno do licznika, jak i mianownika, dodac nieznang
osobe (U) i to zazwyczaj zmniejszy wartos¢ LR [18].
Powstaje pytanie, czy nalezy przywotywac wigcej niz
jedng U.

Oto ogolna zasada: jezeli H, jest niezmienna
przy najmniejszej liczbie dawcow niezbednych do wyja-
$nienia zaistnienia dowodu, LR zazwyczaj wzrosnie, je-
zeli w ramach Hy bedg przywotywane dodatkowe Us.
Wyijatki: Mozna wigc bezpiecznie uogolnic, jezeli LR ro-
snie, wraz ze zwiekszajaca sie liczba Us w ramach Hd,

podczas gdy Hp jest niezmienna, to ta tendencja be-
dzie si¢ utrzymywac bez wzgledu na liczbg przywota-
nych Us.

Wstepna ocena sprawy obejmuje okolicznosci
i ewaluacje dowodoéw w ramach alternaiywnych hipo-
tez: Hp (hipotezy oskarzenia) i Hy (hipotezy obrony).

® Ewaluacja w ramach H,

W ramach Hp prowadzi sie ewaluacje jakosciows,
€O oznacza, ze ocenia sie wysokosci/pola powierzchni
pikow alleli w profilu DNA: proces ten jest prowadzony
zgodnie z opinig eksperta w celu zapewnienia, ze za-
obserwowany dowdd w postaci profilu DNA jest zgodny
z zatozong hipotezg. Na tym etapie uwzglednia sie
rownowage heterozygotyczng.

Oskarzenie utrzymywato, ze profil DNA jest miesza-
ning materiatu od trzech oséb — odpowiednio Ky, Ko,
Ks, gdzie Kj to zmarta ofiara, K, byt obecny na miej-
scu zdarzenia, ale nie zostat oskarzony o morderstwo,
a Kj jest podejrzany o pchniecie ofiary nozem. Jezeli
to wszystko stworzy warunkowa hipoteze, wowczas
Pr(E | Hp) ~ 1 (pod warunkiem, ze proporcje alleli s
rozsadne) [18]. Analize wzglednych proporcji miesza-
niny (M,) albo stosunek mieszaniny (M,) mozna tatwo

Tabela 1
Profile SGM+ dla kazdego $ladu z miejsca zdarzenia oraz domniemanych dawcéw
AMEL D3 VWA D16 D2 D8 D21 D18 D19 THO1 FGA
Ky XY 15,18 14,18 12,12 23,24 13,16 3031 14,16 13,14 7.8 24,26
K XY 17.17 16.16 11,12 24,24 13,14 2930 14,14 15,16.2 9.9 21,22
Ks XY 17,19 15,19 11,13 16,17 10,11 2830 12,16 14,15 9.3:9.3 20,23
Slad MC18
Jednoznaczne allele 1517,18,19 14,1516,18,19 11,1213 16,17.2324 10,11,13,14,16 28,30,31 12,14,16 13;14;15;162 7,899 20,222324.26
Niejednoznaczne allele (stuttery) 14,16 17 22 12,15 29 13,15 12 22,25
Slad MC15
Jednoznaczne aliele XY  1517,18,19 14,1516,1819 12,13  16,17,2324 10,11,13,14,16 28,3031 12,14.16 7:8:9.3
Niejednoznaczne allele (stuttery) 14 17 1 22 12,15 29 1315  1314,15,12 20,21,23,24,26
Brakujgce allele w Hp 16.2 9 25.22
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ustalié na podstawie proporcji alleli [22]. To daje wspol-
czynniki dawcow (rownowazne z M,) genotypow wigk-
szo$ciowy: mniejszo$ciowy: mniejszosciowy: — stut-
ter/nieznana domieszka jako odpowiednio 0,67:0,11:0,
19:0,04 (tab. 2). Ogledziny potwierdzity, ze wszystkie
wiekszosciowe allele odpowiadajg w kazdym locus
ofierze, lecz w kazdym locus zaobserwowano allele
odpowiadajace dwoém mniejszosciowym dawcom. Nie
byto niezgodnosci. Ponadto zaobserwowano niewielki
komponent, ktéry mozna byto zakwalifikowac jako
stutter.

Wykorzystanie rownowagi heterozygotycznej jest
juz powszechnie stosowane w praktyce [23]. Dla do-
brze zamplifikowanych produktow uzywana jest wy-
tyczna Hb > 0,6 stuzgca do tgczenia alleli w pary, kiedy
wystepuje dawca wiekszosciowy/ mniejszosciowy i al-
lele nie sa zamaskowane ani wspolne dla dwoch lub
wiece] dawcow (tab. 2).

® Sformuiowanie alternatywnych hipotez

W ramach H, zaobserwowano kombinacie alleli, ktd-
re moglyby by¢ przypisane trzem osobom (odpowiednio
Ky, Ko, Kz). Istniaty dodatkowe dowody w postaci ze-
znania naocznego $wiadka, ale nie mozna zatozy¢, ze
materiat od ofiary na pewno znalazt sie w sladzie, po-
niewaz plame znaleziono w pewnej odlegto$ci od miej-
sca zdarzenia. Alternatywne wyjasnienie, Hg, jest takie,
ze kombinacja alleli pochodzita od trzech albo wigcej
nieznanych osob (Uj, Up, Us). Te dwie hipotezy tworzg
gorng granice LR, gdzie zakiada sie, ze allele w pozy-
cjach stutter s naprawde stutterami. Tak wygladatoby
klasyczne podejécie do interpretacji mieszanin.

® Stuttery

W rzeczywistosci prawdopodobienstwo, ze pik na-
prawde jest stutterem, Pr(St) musi wypada¢ gdzies
miedzy warto$ciami 0 i 1. Dolna granica LR jest formu-
towana poprzez zatozenie, ze wszystkie stuttery to al-
lele, a wiec Pr(St) = 0 oraz ze te dodatkowe allele mu-
sialy pochodzié¢ od dodatkowej osoby/oséb. Rozwaza-
ne hipotezy to H Ki+ Ko+ Kg+Uiw alternatywne;j
hipotezie Hy: U4 + Us + Uz +Uj.

Podsumowujgc, Hp ocenia si¢ za pomocg modelu
losciowego (wysoko$¢/pole powierzchni piku), aby za-
pewnié, ze hipoteza dotyczaca dowodu jest zgodna
i rozsadna (jak opisano wczesniej). Natomiast aby oce-
nié¢ Hd, uzywa sig modelu jako$ciowego (ignorujac wy-
soko$é/pole powierzchni piku), ktéry obejmuje wszyst-
kie kombinacje alleli [4]. To podejscie jest zawsze bar-
dzo konserwatywne, poniewaz obejmuje wiele kombi-
nacji, ktére moga tylko zwiekszy¢ prawdopodobienstwo
dowodu w ramach Hgy. Nie ma odrzucania genotypow
na podstawie cech ilo$ciowych [23].
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® Model statystyczny

Model statystyczny jest uwarunkowany zatozenia-
mi opisanymi powyzej: oblicza sig ilorazy wiarygodno-
$ci gornej i dolnej granicy odnoszace sige do racjonal-
nego przedziatu prawdopodobienstwa wypadania al-
leli Pr(D) (ryc. 5). Prezentowana tu metoda zostata
szczegblowo opisana przez Gilla i wsp. [6], w oma-
wianym przypadku uzyto lekko zmodyfikowanego
wzoru w celu oszacowania prawdopodobienstwa wy-
padania.

@ Przedstawianie LR w odniesieniu do Pr(D)

W niniejszym przykiadzie LR zmniejszat si¢ w mia-
re, jak warto$¢ Pr(D) sig¢ zwiekszata (poniewaz wszyst-
kie allele zaobserwowano w ramach Hp). Rozsgdny
przedziat dla Pr(D) zostat oszacowany drogg symulacii
(6]. Przedstawiony w opinii LR = 107 (odpowiadat Pr(D)
= 0,25).

® Slad MC15

Podobng analize przeprowadzono na Sladzie
MC15 (tab. 3). Zastosowano to samo uwarunkowanie.
Profil wystepujacy w wiekszosci zawierat 80% catko-
witego profilu — wszystkie potgczone w pary allele
sktadnika wiekszo$ciowego byly zgodne z allelami
ofiary. Allele od dawcy mniejszo$ciowego byty zbyt ni-
skie, zgodnie z wytycznymi dla wartosci Ab, aby moz-
na je byto potaczy¢ z jakimikolwiek allelami od dawcy
wiekszos$ciowego.

Od dwéch mniejszo$ciowych dawcéw pochodzito
odpowiednio 6 i 12% profilu, tacznie ze stutterami po-
dobnej wielkosci. Ten M, byt granicg dla przedstawia-
nia opinii o mieszaninie na zasadzie mniejszoscio-
wy/wiekszosciowy, poniewaz allele byly zblizone do za-
ktécen tta i granic identyfikacji. Aby ustali¢ rozsadny
przedziat prawdopodobienstwa wypadania, zastosowa-
no przestanke opisang wczesniej dla MC18. Tym ra-
zem LR wzrastat wraz ze wzrostem Pr(D) — niektorych
alleli brakowato, wiec Hp mozna wyttumaczy¢ tylko za-
istnieniem dropoutu.

W ramach H wypadly w sumie trzy allele: 16,2
w D19, allel 9 w TH01 i allel 22 w FGA, stad zaobser-
wowana warto$¢ w ramach Hp dla prawdopodobien-
stwa wynosi Pr(D) = 3/41 albo okofo 0,07. Dolna grani-
ca LR = 104 w 95 centylu (ryc. 6). Byta to wielkos¢ za-
mieszczona w opinii.

Zdefiniowawszy model, autorzy tekstu wprowadzaja
oddzielna metode testowania jego dziatania: w tym
przyktadzie model obejmuje wyb6r Pr(D) uzytego
do obliczenia LR, przy odnotowaniu, ze LR jest catko-
wicie uwarunkowany zatozeniami dla modelu. Konkret-
nie jesteémy zainteresowani liczbg wynikéw, ktore daja
LR > 1 w ramach Hg i odwrotnie — liczbg wynikéw, kto-
re dajg LR < 1 w ramach H,, wraz z odpowiadajgca wy-
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Tabela 2

Analiza probki MC18. Dla kazdego locus podane s3 przypisane allele znanych oséb K1, K2, K3 oraz nieznanej osoby (U)

D3

14S
15

165
17
18

19

VWA
14
15
16

178
18
19

D2

16

17
225

24

D8
10
il

128
13

188
16

D21

293

31

D18
12
138
14
158
16

suma

suma

suma

suma

suma

suma

suma

wysokos¢
50
715
67
479
638
136
2085

876
249
274
97
967
251
2714

534
1786
265
2585

189
171

55
638
673
1726

241
192
127
1092
127
58
808
2645

304
134
1146
734
2318

187
87
997
80
744
2095

% catosd
2
K
9
23
Kl
i/

oy~ oR

10

11
10

37

O N O

o

31

13

49

89
42
47,6
38
35,5

Ki Kz Ks u
1518 1717 17,19 14,16,18
proporcja mieszaniny 0,65 0,16 0,13 0,06
Hb 0,89
Ki Kz Ks U
1418 16,16 15,19 17
proporcja mieszaniny 0,68 0,1 0,18 0,04
Hb 0,91 0,99
Ki K; K u
1212 11,12 11,13 brak
proporcja mieszaniny 0,59 0,21 0,21 0
Ki K: i3 U
2324 24,24 16,17 22
proporcja mieszaniny 0,74 0,02 0,21 0,03
Hb 0,95 09
K; K; Ks u
13,16 13,14 10,11 12,15
proporcja mieszaniny 0,61 0,16 0,16 0,07
Hb 0,74 0,8
Ki Kz Ks U
30,31 23 2830 brak
proporcja mieszaniny 0,63 0,12 0,26
Hb 0,64
Ki K2 K v
14,16 14,14 12,16 13,15
proporcja mieszaniny 0,71 0,121 0,17852 0,08
Hb 0,75
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cd. tabeli 2
D19 Ki Kz Ks u
128 57 3 1314 15,16,2 1415 12
13 775 41 proporcja mieszaniny 0,82 0,08 0,09 0,03
14 818 43 Hb 0,9
15 159 8
16.2 76 4
suma 1885
THO1 Ki Ka Ks u
7 670 38 78 99 9,393 brak
8 636 36 proporcja mieszaniny 0,75 0,06 02
9 9 6 Hb 0,95
93 8 20
suma 1753
FGA Ki K K u
20 R 8 24,26 A2 2023 25
21 49 4 proporcja mieszaniny 0,65 011 0,21 0,03
2 76 7 Hb 0,85 0,64 0,68
23 145 12
24 412 35
258 K 3
2% 349 30
suma 1169 SUMA 0,67 01 0,19 0,04

sokoscia LR. Autorzy zbadali wykorzystanie testow Tip- sto$é prawdopodobieristwa za pomocg nieparame-
petta [4, 14] do oceny dziatania modelu dla konkretne- trycznej estymacji gestosci (ang. kernel density est-

go przypadku. mates, w skr. KDE). Z wykorzystaniem tej metody
Pr(LRHd > 1) = 0,008%. Najwiekszy zaobserwowany
Wyniki testu Tippetta LRs wsréd 1000 symulacji to LRy, =~ 0,02. Symu-
lacja w ramach Hp (po prawej stronie) daje 213 z 1000
Zatozenie, ze dawcami sa cztery osoby LR, ktére sa mniejsze niz 1 w ramach Hp (21,3%).
i ze stuttery to allele Uzywajac KDE, szacuje sig to jako 22,7%. Na podsta-

wie obserwacji 1000 symulacji, LRHpmin = 10-27;

Z danych MC18 (ryc. 7) symulacja w ramach Hy  LRHpmax = 107:5. Podany w opinii LR to 107, ktéry

(po lewej stronie) nigdy nie przekroczyta 1, stad pro- miesci sie w obserwowanym przedziale. Najwazniej-

porcja wydarzen, gdzie LRHd > 1, wynosi zero. Ponie-  sza sprawa to mozliwo$é wykazania, ze model jest

waz wielko$é probki jest ograniczona, obliczono ge-  rzetelny, poniewaz wszystkie oszacowania LRy, s3a
mniejsze niz jeden (ryc. 8).

18 Co wiecej — wykazano, ze wykresy Hp i Hy sa wyraz-

et R R nie oddzielone z niewielkim naktadaniem sie (oko-
e S S UunDa fo 4%), co oznacza, ze model dobrze dziata.

55 U e s ey Dia wynikéw MC15 1 z 1000 LR jest wigkszy od 1

@ 12 [ w ramach Hy. Za pomoca KDE jest to szacowane ja-

is*w - ko 0,09%. Najwiekszy LR zaobserwowany w ramach

AL T Hy wynosit LRygmax = 10,3. Dodatkowo istnieje O

W na 1000 LR mniejszych niz 1 w ramach Hy. LR zaob-

2l serwowany w ramach My, wynosit LRHpmin = 1137;

“0 005 01 o015 02 025 03 035 04 045 05 LRHpamx = 1012, a LR w opinii to 104, na dolnej grani-
cy przedziatlu. Model wydaje sig rzetelny, poniewaz
dystrybuanty H,, i Hy nie nakladajg sie oraz istnieje je-
den przypadek LRHd > 1.

Prawdopodoblefstwo wypadania

Ryc. 5. Analiza gérnej i dolnej granicy ilorazow wiarygodnosci dla sladu
MC18 z wykorzystaniem modeli ,czterech dawcow” i Jrzech dawcow”
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Tabela 3
Analiza MC15. Dla kazdego locus przedstawione sg allele znanych oséb Ky, Ko, K3 i nieznanej osoby (U).
D3 wysokos¢ % catosci K; Kz K; U
14S 79 4 15,18 17,17 1719 14,16,18
15 993 46 proporcja mieszaniny 0,77 0,07 0,12 0,04
16S 0 0 Hb 0,69
17 286 13
18 689 32
19 135 6
suma 2182
VWA Ki K2 e U
14 1036 47 14,18 16,16 15,19 17
15 98 4 proporcja mieszaniny 0,81 0,07 0,08 0,04
16 163 7 Hb 0,72 0.8
178 79 4
18 746 H
19 85 4
suma 2207
D16 Ki K: $ u
118 256 12 1212 11,12 11,13 brak
12 1724 83 proporcja mieszaniny 0,76 0,14 0,10 0
13 109 5
suma 2089
D2 Ki K2 Ks u
16 64 5 2324 24,24 16,17 22
17 96 8 proporcja mieszaniny 0,84 0,02 0,13 0,03
228 0 0 Hb 0,67
23 507 42
24 534 44
suma 1201
D8 Ki Kz K u
10 152 6 13,16 13,14 10,11 12,15
11 140 6 proporcja mieszaniny 0,77 0,04 0,12 0,07
128 76 3 Hb 0,92
13 929 40
14 58 2
158 84 4
16 901 39
suma 2340
D21 Ki K; Ks U
3 120 6 30,31 2,30 283 brak
2 89 4 proporcja mieszaniny 0,77 0,09 0,12
30 1010 51
31 763 38
suma 1982
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cd. tabeli 3
D18 K Kz Ky u
128 99 52 1416 14,14 12,16 13,15
13 61 32 proporcja mieszaniny 0,98 0 01 0,09
14 707 37,1
15 107 56
16 930 48,8
suma 1904
D19 Ki K: K; U
12 53 4 13,14 15,16,2 14,15 12
13 546 40 proporcja mieszaniny 0,81 dropout 0,14 0,04
14 855 48
15 98 7
suma 1352
THO1 K; K; K u
6S 0 78 99 9,393 brak
727 48 proporcja mieszaniny 0,89 dropout 011
625 41 Hb 0,86
0 0
9.3 165 1
suma 1517
FGA Ki K; Ks u
20 90 8 2426 2.2 2023 25
21 52 4 proporcja mieszaniny 0,79 0,04 0,16 0
2 0 0 Hb 0,71 dropout 0,87
233 103 9
24 556 47
258 0 0
2% 392 33
suma 1193 SUMA 08 0,06 0,12 0,04

Jezeli wystepuije suffix (S), wowczas allel moze by¢ stutterem. Jezeli

woéwczas oblicza sie Hb jako proporcje mniejsza od jednego (kolor czerwony).

géma granica

Log10LR
(-]

107

P

Ryc. 6. Wykres dla $ladu M15 dla 4 dawcéw (dolna granica)

i dla 3 dawecow (gérna granica)

Wyniki trzyosobowych testéw Tippetta
przy zatozeniu, ze stuttery to nie allele

heterozygota jest niejednoznaczna dla danego dawcy (tzn. nie ma maskowania),

Alternatywny scenariusz do rozwazenia to model
trzyosobowy (ryc. 9 i 10) z zatozeniem, ze wszystkie al-
— lele w pozycjach stutter to wytgcznie stuttery, bez kom-
' ponentu alleli. Jak oczekiwano, zwigksza sig odlegtosé
miedzy wykresami Hp, i Hg. Najwiekszy efekt to zmniej-
szenie warto$ci LRpgmax- Wzrost LR podanych w opi-

i nii jest odzwierciedlony w rozkiadzie LRy, na wykre-

sach Tippetta.
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MC18
1
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P
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Ryc. 7. Wykres Tippetta dla MC18: model czteroosobowy

MC15
: £aon St e AT R
08 [
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o
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10 10% 107 107 1 10"
log.+(LR)

Ryc. 8. Wykres Tippetta dla MC15: model czteroosobowy

Omoéwienie wynikow
Eliminacja , nierozstrzygajacego” profilu DNA

Opisana metoda nie tylko oblicza site dowodu, kie-
dy podejrzany jest dawca profilu DNA, lecz takze obli-
cza site dowodu, kiedy materiat od podejrzanego nie
znalazt sie w plamie. Najwazniejsze, ze mozna zapew-
ni¢ LR < 1, poniewaz mozna zanalizowaé kazdy ze-
staw alleli i zbadaé go wzgledem kazdego zestawu hi-
potez, nawet jezeli allele nie sg zgodne z allelami po-
dejrzanego. Jest to spowodowane faktem, ze mozemy
przypisa¢ prawdopodobienstwo ,brakujgcym” allelom
w ramach Hp za pomocg Pr(D), a allele spoza profilu,
ktére nie sg zgodne z allelami podejrzanego, mogg
by¢ oznaczone jako zdarzenia ,kontaminacji” [1, 6].
Pr(C) jest szacowane na podstawie badania kontroli
negatywnych [19], podczas gdy Pr(D) jest szacowane
z sumowania liczby alleli uwarunkowanych liczbg daw-
cow [6].

|

Biorgc pod uwage fakt, ze obliczenia nie sg ograni-
czone liczbg dawcow, w konsekwencji nie ma potrzeby
wprowadzania kategorii ,nierozstrzygajacy” dla celow
formutowania opinii, ktéra bytaby oparta na stwierdzo-
nej kompleksowosci wyniku. Mozna bowiem dokonac
oceny prawdopodobienstwa kazdego profilu w ramach
dowolnego zestawu hipotez.

Po obliczeniu ilorazu wiarygodnosci, specyficzne dla
sprawy testy Tippetta, daja poglad na rzetelnosc testu.
Stosuje sie symulacje komputerowga w celu obliczenia
przedziatu wartos$ci LR, ktére moga by¢ oczekiwane dla
konkretnej sprawy, kiedy Hp jest prawdziwa wobec
twierdzenia Hy jest prawdziwa. To z kolei prowadzi
do oszacowania wystepowania btedu typu I: jaka jest
mozliwos¢ zaistnienia mylnego materiatu dowodowego
na korzy$¢ obrony, oraz btedu typu ll: jaka jest szansa
mylnego dowodu na korzy$¢ oskarzenia. Przy tradycyj-
nych metodach obliczenia prawdopodobienstwa jest to
istotnie najwazniejszy miernik rzetelnosci danej metody
badawczej. Wykazano takze, jak mozna obliczy¢ prze-
dziat LR dla obu zatozen.

McC18

08 L |

Pr(LR<x)

02 [ /

-80 -70 -80 -50 -40 -30 -20 -10 1 10 20
log10(LR)

Ryc. 9. Wykresy Tippetta MC18. Model trzyosobowy, po odliczeniu stutte-
row, wykazuje zwiekszong separacje wykresow Hp I Hy

MC15

08 |

06

Pr{LR<x)

04 |

02 [

0 : : !
.80 70 80 -50 40 -30 20  -10 1 10 20
10910(LR)

Ryc. 10. Wykresy Tippetta MC15. Analiza trzyosobowej mieszaniny
po odliczeniu stutteréw.
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Autorzy prezentowanego artykutu sugeruja, ze te in-
formacje mozna wigczy¢ do przyjaznej dla sgdu opinii,
ktéra wskazuje rzetelno$¢ oszacowania ilorazu wiary-
godnosci. Gdyby wykorzysta¢ wykres nieparametrycz-
nej estymaciji gestosci Hy MC18 dla czterech dawcow
jako przykiad (poniewaz nie byto przypadku LR > 1
na 1000 symulaciji), opinia brzmiataby nastepujgco: ,Je-
zeli zamiast z materiatu od osob x, y, z slad skiadatby
sie z materiatu od trzech przypadkowych oséb, wow-
czas istniataby tylko szansa jak jeden do 12 500 zaist-
nienia mylnego dowodu na korzys¢ wersji obrony”.

Ta nowa opinia moze by¢ nastepnie powigzana
z tradycyjna opinig LR:

W tym wypadku sita dowodu jest milion razy bar-
dziej prawdopodobna, jezeli dawcami materiatu w sla-
dzie sg osoby x, vy, z, niz gdyby dawcami byly trzy przy-
padkowe osoby”.

Bez watpienia potrzebne jest szersze omowienie,
aby poprawi¢ jasno$¢ i znaczenie tych dwdéch opinii.
Konieczne byloby zakwalifikowanie opinii przez dalsze
wyjasnienie: jezeli dowdd zaistniatby w ramach Hy jest
prawda, wowczas jego sita bytaby bardzo mata, ponie-
waz 1000 symulacji nie dato zadnego przypadku,

Rosnaca sita dowodu na korzys¢
hipotezy oskarzenia

-
Zakres LR jezal
prawdziwa jest
hipoteza oskarzenia

>

Rosngca sifa dowodu na korzyS¢
hipotezy obrony
<

Zakres LR jezel prawdzwa jest hipoteza obrony i

LR
A x & /
10% 10 107° 1 1 10"

LR s LRz Obserwowans LR

Ryc. 11. Sugerowany ,przyjazny dla sadu” model MC18 dla czterech
dawcéw demonstrujacy stosunek wykresow Hp i Hd w poréwnaniu

do przedstawionego w opinii LR, gdzie odpowiednie maksima/minima za-
obserwowanych wartosci na 1000 symulacji sq wyznaczane przez piono-
we krawedzie prostokatnych ramek.

w ktorym LR bytby wiekszy niz 1. Aby to zilustrowac,
mozna przedstawié¢ prosty diagram (ryc. 11). Skrajne
wartosci LRpjpmin | LRHgmax $a zdefiniowane przez
warto$ci minimalng i maksymalng zaobserwowane
w ramach 1000 symulacii.

Autorzy artykutu uwazaja, ze specyficzne dla oma-
wianego przypadku wykresy Tippetta sg takze uzytecz-
ne w celu testowania réznych modeli statystycznych,
ktére moga byé uwarunkowane zupetnie innymi zasa-
dami. W opisanych przyktadach poréwnywano model

PRZEGLAD PISMIENNICTWA

uwzgledniajgcy wystapienie stuttera (od czterech daw-
céw) z modelem dla trzech dawcow (ktéry uwzgledniat
stuttera). Ten drugi wykazat oczekiwang ,poprawe”, po-
niewaz zmniejszono niepewnosé w modelu. Ciekawe
byto to, ze najwigkszy wpltyw, jaki zaobserwowano, to
zmniejszenie przedziatu wykresu LR dla Hy, w przykia-
dzie MC18 (ryc. 7-9) z 1-10-30 do 0,1-10-60, W przy-
ktadach tego typu autorzy wolg mysle¢ w kategoriach
modeli gornej i dolnej granicy, poniewaz nie stosujg
w kazdym z nich tych samych danych. Najlepszy bytby
taki model, ktory zwiekszytby odlegto$¢ miedzy wykre-
sami Hp i Hg, przy identycznych warunkach, jezeli cho-
dzi o liczbe dawcow, alleli i stutteréw (czyli danych).

Przyszie prace

Stato sie jasne, ze mozna stworzy¢ wykres Hy Jjest
prawdg na wiele roznych sposobdéw: jeden z ekspertow
(C. Neumann) zasugerowat, ze mozna tez stworzy¢
wykres Hp jest prawda, jezeli E jest state poprzez zmia-
ny Pr(D) i Pr(C) w ,rozsadnym” przedziale. Ten poglad
na pewno nie jest bezpodstawny. Z perspektywy sadu
prawdopodobnie najistotniejszg symulacjg jest wykres
Hgy jest prawda — gdzie oceniamy szansg, ze materiat
w probce mogtby pochodzi¢ od przypadkowej osoby,
a mimo to LR bytby wigkszy niz jeden. LR przedstawio-
ny w opinii pochodzi jednak obecnie z rozktadu Hp jest
prawdg — autorzy sugeruja, ze metody przedstawiania
opinii w sadzie mozna ulepszy¢, jezeli zostang oparte
na wykresach Tippetta Hy jest prawdg. Obszar,
nad ktérym nalezy pracowaé w przysztosci, to studium
poréwnawcze réznych metod majace na celu stworze-
nie wykreséw Tippetta i wykazanie ich wzglednych
mozliwo$ci odnoszacych sie do zatozen modelowania.

Implikacje przeszukan ztozonych profili
w krajowych bazach danych DNA

Autorzy sugeruja takze, ze metodg opracowang
przez Gilla i wsp. [6] mozna rozszerzy¢ na przeszuki-
wanie krajowych baz danych w celu wytypowania po-
tencjalnych trafien.

Mozna zatozy¢, ze popetniono przestepstwo, nie ma
podejrzanego, ale profil DNA E jest ziozony (miesza-
ny), niepetny, i nie da sie odpowiednio okresli¢ dawcy
wigkszo$ciowego i mniejszo$ciowego. Pierwszym kro-
kiem jest przypisanie liczby dawcéw profilowi DNA,
oszacowanie Pr(D) i zastosowanie Pr(C). Hy bytaby
sformutowana nastepujaco S + Uy + Up, a Hg: Up + Uq
+U, (moze by¢ konieczne przeszukanie z kilkoma ze-
stawami réznych propozycji-par). Jezeli baza danych
przestepcow zawiera 3m (Rj...Ray,) 0sob, dokonuje sie
ewaluacji kazdej osoby po kolei, poprzez podstawienie
R,, zamiast S w liczniku obliczenia LR. Jest to taki sam
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protokét, jak sugerowany dla wykresu Tippetta w ra-
mach Hy jest prawdg, tyle ze w tym scenariuszu E (za-
obserwowany profil z miejsca zdarzenia) utrzymywano
by taki sam we wszystkich testach. Bez wzgledu
na ztozonos$¢é profilu DNA iloraz wiarygodno$ci mozna
by sformutowa¢ dla kazdego kandydata tak, aby stwo-
rzy¢ uszeregowana liste na podstawie bazy danych
przestepcow. Wiekszos¢ testow stworzy rozktad niecia-
gly (ryc. 7).

Potencjalne trafienia to po prostu osoby, ktorych LR
jest wiekszy niz jeden. W szczegodlnoSci, oczekiwac
mozna, ze sprawca zostatby zidentyfikowany jako
punkt lezacy wyraznie poza giownym rozktadem, gdzie
LR jest duzo wiekszy niz jeden. Poprzez zmiane wa-
runkowej hipotezy, zgodnie z okolicznosciami sprawy,
metode tatwo mozna by rozszerzyé na przeszukania
rodzinne baz danych, w ktorych krewni sprawcow mo-
gli by by¢ zidentyfikowani na podstawie mieszanin albo
niepetnych profilow (a nie tylko jednorodnych $ladéw)
opisane przez Biebera i wsp. [24].

Zatacznik A. Dodatkowe dane

Dodatkowe dane zwigzane z tym artykutem mozna
znalez¢ w  wersji on-line  doi:10.1016/j.fsi-
gen.2007.10.160.

oprac. Renata Zbie¢ i Ewa Nogacka
ryciny i tabele na podstawie oryginatu — R. Zbieé
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