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Przypadki, kiedy w tréjce badanej mogto dojs$¢ do zasta-
pienia ojca biologicznego przez jego bliskiego krewne-
go, sa jednymi z trudniejszych do opiniowania. Celem
pracy byto sprawdzenie, z jakimi czestosciami dane, kon-
kretne warto$ci szansy ojcostwa pojawiajg sie w tréjkach
z ojcem biologicznym i z bratem ojca biologicznego oraz
czy czestosci te moga by¢ podstawg do wychwycenia
zastgpienia ojca biologicznego w trdjce badanej przez
jego brata. Materiatem do pracy byta populacja, w ktérej
genotypy zbadano zestawem AmpF/STR® SGM Plus™.
Stwierdzono, ze im wyzsze warto$ci szansy ojcostwa, tym
czesciej pojawiajg sie one w trojkach z ojcem biologicz-
nym a rzadziej w trojkach z bratem ojca biologicznego.
Zalezno$¢ ta ma charakter ogolny i dotyczy wszystkich
zbadanych uktadow. llorazy czestosci Q, (zdefiniowane
jako czestos$¢ danej wartosci Pl w trojkach z ojcem biolo-
gicznym w stosunku do ,zredukowanej” czesto$ci tej war-
tosci Pl w tréjkach z bratem ojca biologicznego) zawiera-
ja sie w zakresie od okoto 0,6 do okotfo 1,4, przy czym
wartoéci skrajne sg rzadkie, natomiast najwiecej jest ta-
kich przypadkoéw, kiedy to Q; oscyluje w niewielkich gra-
nicach wokot wartosci 1. Fakt ten wskazuje, ze w wiek-
szoéci przypadkdw obliczone wartoéci Q, niewiele wnio-
sg do rozstrzygniecia kwestii czy pozwany jest ojcem
dziecka, czy tez ojcem tego dziecka jest brat pozwane-

go.

Cases of trios in which the natural father’s near blood-
relative instead of the natural father are among the hardest
to give an expert opinion on. The goal of this study was
to determine with what frequencies specific given values
of paternity index appear in trios with the natural father

and with the natural father’s brother, and whether these
frequencies can be the basis for discovering the
substitution of the natural father by a brother in a given
trio examined. The study material was the population of
genotypes investigated in the AmpF/STR® SGM Plus™
system. It was seen that the higher the paternity index
values, the more frequently they appear in trios with the
natural father, and less frequently in trios with the natural
father’s brother. This dependency has a general character
and obtained in all the systems studied. The frequency
quotients Qf (defined as the frequency of a given Pl value
in trios with the natural father in relation to the «reduced»
frequency of the Pl value in trios with the brother of the
natural father) are found in the region of c. 0,6 to c. 1,4,
whereby extreme values are rare, and the most frequent
are cases where Qf oscillates within modest limits around
the value 1. This fact shows that the majority of cases,
calculated Qf values contribute little to resolving the
question of whether the defendant-or his brother-is the
child’s father.

WPROWADZENIE

Jako ze badania uktadéw grupowych krwi za-
stosowano do badan ojcostwa juz w roku 1924,
przed wielu laty opracowano takze pierwsze meto-
dy interpretacji biostatystycznej wynikéw. Niekwe-
stionowanym pionierem w tej dziedzinie byt Essen-
Moller [12], ktéry w 1938 r. opublikowat swoja fun-
damentalng prace dotyczaca prawdopodobieristwa
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ojcostwa W (niem. Wahrscheinlichkeit). Prawdopo-
dobienstwo to obliczane byto na podstawie tzw.
wartosci krytycznej Y/X. Warto$¢ krytyczna sama
w sobie nie przyjeta sie wsrdd badaczy, natomiast
Gartler [13] w 1956 r. zaproponowat stosowanie jej
odwrotnosci X/Y nazwanej szansg ojcostwa Pl (pa-
ternity index). W pi$miennictwie niemieckim spoty-
kany jest dodatkowo tzw. logarytmiczny zapis war-
tosci krytycznej, oznaczonej na cze$¢ Essen-Moéllera
przez Hummela symbolem EM [15,16]. Te trzy pa-
rametry, tzn. Pl, EM i W stanowig obecnie podsta-
wowy zbiér parametréw biostatystycznych pozwa-
lajacych na oszacowanie warto$ci dowodowej eks-
pertyzy po jej przeprowadzeniu.

Pl i EM niosg ze soba te same informacje poda-
ne jedynie w nieco innej postaci. Praktycznie na
calym $wiecie stosuje sie Pl, a EM uzywany jest
wytacznie przez niektérych badaczy niemieckich.
Obliczenia obu tych wartosci oparte sg tylko i wy-
tacznie na wynikach ekspertyzy i dlatego sg czysto
genetyczne. Natomiast W oblicza sie na podstawie
wynikow ekspertyzy oraz prawdopodobienstwa
»a priori”, ktére stanowi czynnik pozagenetyczny.
Dlatego tez zarzucano, ze W obarczone jest pew-
nym, niemozliwym do oszacowania, btedem, zama-
zujacym prawdziwy wynik. Zazwyczaj do obliczen
stosuje sie ,neutralng” warto$¢ prawdopodobien-
stwa ,a priori” réwna 0,5, chociaz byly tez koncep-
cje przyjmowania innych wartosci, opartych na tzw.
wspotczynniku prawdomoéwnosci. Obecnie kwestia
ta jest juz przebrzmiata, bowiem, przy wspétczesnie
uzyskiwanych warto$ciach szansy ojcostwa, wptyw
prawdopodobienstwa ,a priori” na W jest znikomy
[18]. Dlatego tez — pomimo obecnos$ci czynnika
pozagenetycznego w sposobie obliczern W — zarow-
no Pl, jak i W niosa praktycznie tg samg informacije,
tyle tylko, ze inaczej wyrazong. Hummel [16], be-
dacy uznanym autorytetem w tej dziedzinie, wska-
zat, ze nie widzi zadnych argumentéw przemawia-
jacych za przewaga podawania wyniku ekspertyzy
w jednej czy drugiej formie, bowiem nalezy je obie
uznac¢ za rownorzedne.

Wedtug danych Paternity Testing Workshop of
the ESWG of the ISFG w roku 2002 85 % uczestni-
kow dla oceny warto$ci dowodowej ekspertyzy
wykorzystywata Pl (ew. EM lub W), a tylko 4 % wy-
korzystywato w tym celu te parametry wraz z sitg
wykluczenia PE. Zaden z uczestnikdw nie stosowat
wytacznie PE, a 11 % nie prowadzito w ogdle zad-
nych obliczen [14].
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CEL PRACY

Celem pracy byto sprawdzenie, z jakimi czesto-
$ciami dane, konkretne warto$ci szansy ojcostwa,
pojawiajg sie w trdjkach z ojcem biologicznym
i z bratem ojca biologicznego oraz czy czestosci te
moga by¢ podstawg do wychwycenia zastgpienia
ojca biologicznego w tréjce badanej przez jego bra-
ta.

MATERIAL | METODY

Materiat badawczy stanowita populacja stu nie-
spokrewnionych os6b zgenotypowana zestawem
AmpF/STR® SGM Plus™ [3, 4]. Na przeprowadze-
nie badan uzyskano zgode uczelnianej Komisji Bio-
etyki.

Dla kazdego analizowanego uktadu prowadzo-
no nastepujgcg symulacje. Kolejno generowano
wszystkie teoretycznie mozliwe uktady genotypéw
W ponizszej rodzinie: nie spokrewnieni ze sobg ko-
bieta A i mezczyzna B (pokolenie ,dziadkéw”) po-
siadajg potomstwo ptci meskiej — ojca biologiczne-
go C i jego brata D (pokolenie ,rodzicéw”). Dalej
tenze ojciec biologiczny C posiada dziecko F (po-
kolenie ,dzieci”) z kobietg E (matka) nie spokrew-
niong z pokoleniem ,dziadkéw”. Rodzine te przed-
stawiono na ryc. 1.

Tworzenie takich rodzin przebiegato nastepuja-
co. Pierwszemu teoretycznie mozliwemu genotypo-
wi ,dziadka” B przyporzadkowano pierwszy teore-
tycznie mozliwy genotyp ,babci” A. Dalej okreslo-
no wszystkie teoretycznie mozliwe genotypy dzieci
C i D z takiego zwigzku i kazdemu dziecku C przy-
porzadkowano pierwszy teoretycznie mozliwy ge-
notyp ,matki” E, a w kolejnym kroku okreslono
wszystkie teoretycznie mozliwe genotypy dzieci F
z takiego zwigzku. Powyzszg analize prowadzono
po kolei dla wszystkich teoretycznie mozliwych ukfa-
déw genotypoéw w danym uktadzie. Przyktadowo:
dla uktadu o 10 allelach mozliwych jest 102=100
réznych genotypdw (przy rozrdznianiu oséb o ge-
notypie pq od oséb o genotypie gp, co wynika
z algorytmu obliczen wskazanego ponizej). Zatem
kazdy ,dziadek” B moze mie¢ 100 genotypow, po-
dobnie jak kazda ,babcia” A. Daje to razem
100%=10 000 (dziesiec¢ tysiecy) mozliwych uktadéw
genotypdéw dla pary ,babcia” A i ,dziadek” B. Taka
para moze mie¢ 10 000[4=40 000 (czterdziesci ty-
siecy) mozliwych genotypoéw dzieci C i D. Kazde
z 40 000 dzieci C moze tworzy¢ pare z jedng ze 100
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mozliwych matek E, co daje 40 000(100=4 000 000
(cztery miliony) kombinacji genotypéw w parze
dziecko C i matka E. W kolejnym pokoleniu kaz-
da z tych kombinacji genotypéw moze miec¢
4 000 000[4=16 000 000 (szesnascie miliondw)
mozliwych genotypow dzieci F.

Ryc. 1. Drzewo genealogiczne symulowanej komputero-
woO rodziny.
Fig. 1. Genealogical tree of the computer-simulated family.

A B pokolenie
,2dziadkow”
D C pokolenie
Jrodzicow”
pokolenie
.dzieci”

Po wygenerowaniu w taki sposéb kolejnych ro-
dzin prowadzono dla nich obliczenia opisane poni-
zej. Z uwagi na olbrzymia ilos§¢ kombinacji nie istnie-
je mozliwos¢ ,recznego” ich przeliczenia. Dlatego
tez wszelkie obliczenia prowadzono przy pomocy
napisanego samodzielnie w jezyku Delphi progra-
mu komputerowego (opis tego programu zostat pu-
blikowany wczes$niej [3]). Koncepcja komputerowe-
go ,przeliczenia” wszystkich teoretycznie mozliwych
genotypdw zostata zastosowana przez jednego z
autorow takze dla innych celéw juz we wczesniej-
szych publikacjach [5, 6].

Dla wszystkich analizowanych uktadéw, tj. dla
10 uktaddéw mikrosatelitarnych zestawu AmpF/STR®
SGM Plus™ z wtasnej populaciji, dla wszystkich teo-
retycznie mozliwych kombinacji uktadéw genoty-
pdéw w rozwazanej rodzinie obliczono, z jaka cze-
stoscig pojawi sie dana konkretna warto$¢ Pl po-
$réd wszystkich analizowanych tréjek z ojcami bio-
logicznymi (tzn. w trojkach C-F-E) oraz posrod
wszystkich analizowanych trojek z brac¢mi tychze
ojcéw (tzn. w tréjkach D-F-E). W kolejnym etapie
dokonano ,zredukowania” obliczonych czestosci
dla tréjek z bratem ojca biologicznego. Zabieg ten
polegat na przeliczeniu uzyskanych czestosci po
odrzuceniu czestosci dla tych tréjek dla P1=0, tj.
wszystkie uzyskane czestosci (z wyjatkiem tej dla
P1=0) podzielono przez wartos¢ (1-f(PI=0)), co spo-
wodowato ich relatywne zwieckszenie. Cel tego eta-
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pu oméwiono w dyskusji. Nastepnie dokonano ob-
liczen ilorazu czestosci Q, zdefiniowanego jako cze-
stos¢ danej wartosci Pl w tréjkach z ojcem biolo-
gicznym (C-F-E) w stosunku do ,zredukowanej”
czestosci tej wartosci Pl w tréjkach z bratem ojca
biologicznego (D-F-E). Tak uzyskane wartosci ilo-
razow Q, przedstawiono w formie wykresow

WYNIKI

Na ponizszych rycinach 2-11 przedstawiono
wyniki obliczen ilorazu czestosci Q, dla 10 uktadow
zestawu AmpF/STR® SGM Plus™ z wiasnej popu-
lacji. Z uwagi na zrdéznicowanie czestosci alleli
w tych uktadach mozliwe jest wystapienie wielu roz-
nych wartosci PI (dla kolejnych uktadéw jest to od-
powiednio: 33, 48, 53, 74, 75, 92, 95, 74, 40 i 82
réznych wartosci) i dlatego przedstawiono je w for-
mie wykresow ilorazu czesto$ci w funkcji szansy
ojcostwa Q,=f(PI).

Ryc. 2. Wykres ilorazu czesto$ci Q, w funkgii Pl dla ukta-
du D3S1358.

Fig. 2. Frequency quotient curve Q, in the function of Pl
for the system D3S1358.
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Ryc. 3. Wykres ilorazu czesto$ci Q, w funkgiji Pl dla ukta-
du VWA,

Fig. 3. Frequency quotient curve Q, in the function of PI
for the system vVWA.
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Ryc. 4. Wykres ilorazu czesto$ci Q, w funkgiji Pl dla ukta-
du D16S539.

Fig. 4. Frequency quotient curve Q, in the function of PI
for the system D16S539.
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Ryc. 5. Wykres ilorazu czesto$ci Q, w funkgiji Pl dla ukta-
du D2S1338.

Fig. 5. Frequency quotient curve Q, in the function of PI
for the system D2S1338.
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Ryc. 6. Wykres ilorazu czesto$ci Q, w funkgiji Pl dla ukta-
du D8S1179.

Fig. 6. Frequency quotient curve Q, in the function of Pl
for the system D8S1179.
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Ryc. 7. Wykres ilorazu czesto$ci Q, w funkciji Pl dla ukfa-
du D21S11.

Fig. 7. Frequency quotient curve Q, in the function of PI
for the system D21S11.
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Ryc. 8. Wykres ilorazu czestosci Q, w funkciji Pl dla ukfa-
du D18S51.

Fig. 8. Frequency quotient curve Q, in the function of PI
for the system D18S51.

151

1,25 _

0,75}

0,5 . | |
0,1 | 10 100

Ryc. 9. Wykres ilorazu czestosci Q, w funkciji Pl dla ukfa-
du D19S433.

Fig. 9. Frequency quotient curve Q, in the function of Pl
for the system D19S433.
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Ryc. 10. Wykres ilorazu czesto$ci Q, w funkciji Pl dla ukta-
du THO1.

Fig. 10. Frequency quotient curve Q, in the function of PI
for the system THO1.
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Ryc. 11. Wykres ilorazu czesto$ci Q, w funkciji Pl dla ukta-
du FGA.

Fig. 11. Frequency quotient curve Q, in the function of PI
for the system FGA.
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DYSKUSJA

Wyjsciowg metodg badawczg w niniejszej pra-
cy byta komputerowa symulacja rodzin zastosowa-
na w celu przesledzenia wszystkich teoretycznie
mozliwych kombinacji genotypéw w takich rodzi-
nach. Pozwolito to na przeanalizowanie genotypow
olbrzymiej iloéci, idacej dla niektdérych uktadow
w miliony, kombinacji. Taka analiza daje znacznie
lepszy wglad w rozwazany parametr biostatystycz-
ny, niz analiza faktycznych rodzin, ktérych z natury
rzeczy mozna przebadac¢ znacznie mniej. Symula-
cja komputerowa jest czesto spotykanym narze-
dziem w badaniach biostatystycznych. Jeden z au-
toréw tej pracy zastosowat jg juz we wczesniejszych
pracach [3, 5, 6] i podobnie jak u innych autordw,
np.: Asano i wsp. [1], Ayres [2], Calafell [8], Ege-
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land i wsp. [10, 11], Kaye i wsp. [17], Presciuttini
i wsp. [20] czy Thomson i wsp. [23], data ona moz-
liwos¢ petnego wgladu w analizowane zagadnie-
nie.

W pracy obliczono, jak czesto dana, konkretna
warto$¢ Pl pojawia sie w tréjkach z ojcem biolo-
gicznym i w trojkach z bratem ojca biologicznego.
Takie podejscie byto $cisle nakierowane na zasto-
sowanie praktyczne, poniewaz podczas typowe;j
analizy ojcostwa, wynikiem, ktérym dysponujemy,
jest obliczona warto$¢ Pl i to na jej podstawie po-
dejmujemy prébe ustalenia stopnia pokrewienstwa.
Pewnym estymatorem tego stopnia pokrewienstwa
mogtby by¢ stosunek czestosci, z jaka takie wia-
$nie wartosci Pl pojawiaja sie w tréjkach z ojcem
biologicznym i w trojkach z jego bratem. Jezeli sto-
sunek taki bytby wiekszy od 1, to sugerowatoby to,
ze analizowana trojka jest trojka z ojcem biologicz-
nym, natomiast stosunek mniejszy niz 1 wskazy-
watby na trojke z bratem ojca. Oczywiscie im obli-
czony stosunek bytby bardziej odlegty od 1, tym
silniejszy bytby wniosek kohcowy.

Przy obliczaniu stosunku czestosci zastosowa-
no jeszcze krok obliczeniowy nazwany ,zreduko-
waniem”. Polegat on na tym, ze przed obliczeniem
koncowego stosunku czestosci w tréjkach z bra-
tem podzielono przez czton réwny jeden minus cze-
stos¢, z jaka dla tréjek z bratem pojawi sie warto$¢
PI=0, innymi stowy: minus czestos¢ wykluczenia
sie brata. Uzasadnienie tego kroku byto nastepuja-
ce: przypadek PI=0 jest szczegdlny, bowiem wska-
zuje na wykluczenie sie danego pozwanego. Przy
analizie tréjek z ojcem biologicznym taka warto$¢
nie pojawia sie w ogole. Natomiast dla tréjek z bra-
tem ojca wystepuje ona z pewng czestoscia. Ozna-
cza to, ze wartosci Pl inne niz zero pojawig sie
z czestoscig wynoszaca: jeden minus czestos¢ Pl
rownego zero. Ze wzgledu na to, ze przedmiotem
analizy w tej pracy sa niezerowe wartosci Pl (gdyz
tylko takie wystepuja w tréjkach z ojcem), dlatego
niezbedne byto takie relatywne zwiekszenie czesto-
$ci niezerowych PI dla trojek z bratem, aby tgcznie
sumowaly sie one do jednosci. Z matematycznego
punktu widzenia osiggnieto to droga podzielenia
przez warto$¢: jeden minus czestos¢ Pl rownego
zero. Tak zdefiniowany stosunek czesto$ci nazwa-
no ilorazem czesto$ci i oznaczono symbolem Q..

Przy analizowaniu ilorazu czestosci Q, dla ukfa-
dow rzeczywistych z uwagi na wystepowanie réz-
nych czestosci alleli, mozliwe byto pojawianie sie
wielu réznych wartosci Pl (od 33 do 95 réznych
wartoéci). Wyniki przedstawiono wiec graficznie jako
wykresy ilorazu czesto$ci Q, w funkgiji PI.

Pierwszym wnioskiem, nasuwajgcym sie po ich
obejrzeniu, jest to, ze wygladajg one niemalze iden-
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tycznie, pomimo tego, ze oparte sg na badaniach
10 réznych uktadéw STR o odmiennej ilosci rodza-
jow alleli, ich czestosciach, heterozygotycznosci
i innych parametrach stanowigcych o polimorfizmie.
Umozliwia to potraktowanie niniejszych wykresow
jako podstawy do szerszych uogdlnien i pozwala
na bezposrednie przeniesienie tych wynikow na
inne uktady STR.

Przedstawione wykresy prowadza do wniosku,
ze im wyzsza jest szansa ojcostwa Pl w danej tréj-
ce, tym wyzsza jest tez warto$¢ Q.. Uzyskane wy-
kresy sa zblizone do przebiegdéw funkcji potego-
wej. Juz z samych wykresdw wynika natomiast, ze
ilorazy czesto$ci Q, zawierajg sig w zakresie od okoto
0,6 do okoto 1,4, przy czym warto$ci skrajne sg rzad-
kie, natomiast najwiecej jest takich przypadkow, kie-
dy to Q, oscyluje w niewielkich granicach wokét
wartosci 1. Fakt ten wskazuije, ze w wiekszosci przy-
padkdéw obliczone wartosci Q, niewiele wniosg do
rozstrzygniecia kwestii czy pozwany jest ojcem
dziecka, czy tez ojcem tego dziecka jest brat po-
zwanego.

Dodatkowo przebiegi te pokazuja, ze najwiek-
sze skupienie punktéw wykresu wystepuje dla war-
tosci Pl zblizonych do $redniej szanse ojcostwa
w uktadzie, natomiast duze szansy ojcostwa, znacz-
nie odbiegajace od $redniej, sg rzadkie. Potwier-
dza to znang zalezno$¢, ze rzadkie allele (powodu-
jace duze PIl), przez swojg wtasnie ,rzadkos¢” wy-
stepowania, niewiele wptywaja na warto$¢ dowo-
dowa danego ukfadu [5].

Ostatnim spostrzezeniem, poczynionym na pod-
stawie analizy wykresow, jest to, ze szanse ojco-
stwa dla badanych uktadéw prawie zawsze sa wyz-
sze od jednosci, a dla niektorych uktadéw Pl<1
nawet w ogole sie nie pojawia (D3S1358, D2S1338,
D21S11, D18S51, FGA). Jest to zwigzane ze spo-
sobem obliczen PI, bowiem PI jest obliczane jako
iloraz, ktéry w liczniku ma zawsze warto$¢ jeden,
a w mianowniku pewng kombinacje liniowg czesto-
ci alleli [7]. Dlatego Pl<1 wystapia tylko wtedy, gdy
mianownik utamka bedzie wiekszy od jednosci.
Mianownik ten oblicza sie na podstawie czestosci
alleli, przy czym w mianowniku tym moze by¢ co
najwyzej podwojona suma czestosci dwu alleli. In-
nymi stowy, PI<1 moze wystgpi¢ tylko wéwczas,
gdy w populacji znajda sie co najmniej dwa allele,
ktdérych suma czestosci przekroczy 0,5. Taka sytu-
acja wystapita w zakresie kilku uktadéw (VWA,
D16S539, D8S1179, D19S433, THO1) i dla nich tez
wystapity Pl mniejsze od jednosci. Jednakze przy-
padki, ze akurat oba te allele znalazty sie w trojce
w takiej kombinaciji, ze wptynety na Pl sg do$¢ rzad-
kie i dlatego takie mate wartosci Pl (<1) wystepuja
niezbyt czesto. Innymi stowy, zastosowany panel
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uktadéw STR prawie zawsze — o ile nie dojdzie do
wykluczenia — spowoduje, ze obliczone Pl bedzie
wieksze niz 1.

Powyzsze spostrzezenie mogto by prowadzi¢ do
dosy¢ kontrowersyjnego wniosku o bezuzyteczno-
§ci obliczen PI, ktéry mozna by uzasadni¢ w ten
sposob, ze, o ile nie dojdzie do wykluczenia, to
i tak obliczone Pl bedzie wyzsze od jednosci. Czyli,
o ile nie dojdzie do wykluczenia, to obliczenia sa
bezcelowe, bowiem wynik zawsze bedzie fawory-
zowat hipoteze, ze pozwany jest ojcem w stosunku
do hipotezy alternatywnej, ze ojcem jest inny loso-
wo wybrany mezczyzna z populacji. Tezy takie po-
jawiaty sie w pismiennictwie juz przed laty w dobie
rozkwitu badan klasycznych, np. w pracy Langa-
ney’a i wsp. [19]. Podkreslenia wymaga, ze uktady
klasyczne wowczas stosowane miaty niski polimor-
fizm. Z tego powodu czestosci alleli, jakie wowczas
stosowano w obliczeniach, byly duze i cze$ciej niz
obecnie mogty wystapi¢ wartoéci Pl<1 [22], ale
nawet pomimo tego zazwyczaj otrzymywano Pl>1,
co skutkowato pracami takimi, jak cytowana praca
Langaney’a i wsp. [19]. Wspoiczesnie, z racji wy-
zszego polimorfizmu uktadéw STR, szansa ojcostwa
Pl<1 prawie nie wystepuje a Pl osiggaja zawrotne
wartoéci. W pismiennictwie nie pojawiajg sie jed-
nak zadne doniesienia o bezuzytecznosci obliczen
Pl, bowiem problem ten rozwigzano juz wczesniej.
Dobrym przyktadem jest odpowiedz na tezy Lan-
ganey’a i wsp. opublikowana przez Valentina [24].
Stwierdza on, ze PI (podobnie zresztg jak inne es-
tymatory) jest tylko pewnym matematycznym po-
réwnaniem szans prawdziwosci hipotezy, ze pozwa-
ny jest ojcem dziecka w stosunku do szans praw-
dziwosci hipotezy alternatywnej. Pl daje zatem tyl-
ko pewna informacje statystyczna, ktéra jest praw-
dziwa w badaniu duzej grupy przypadkoéw, chociaz
niekoniecznie musi by¢ prawdziwa w pojedynczym
przypadku. Badanie ojcostwa nigdy nie da 100 %
pewnosci, bowiem zawsze wystepuje pewne ryzy-
ko btednej konkluzji. Valentin stwierdza dalej, ze im
Pl jest wyzsze, tym bardziej konkluzja opinii staje
sie pewniejsza, chociaz nie jednoznacznie pewna.
Taki tez poglad obecnie jest powszechnie przyjety:
wynik obliczen biostatystycznych jest estymatorem
warto$ci dowodowej badania i powinien by¢ poda-
wany, natomiast nalezy pamietaé, ze nie przesa-
dza on o ,prawdzie obiektywnej” w pojedynczym
przypadku, chociaz wskazuje jak duze jest ryzyko
btednej konkluzji. Nalezy w tym miejscu zacytowac
zdanie Chakravarti’ego i wsp. [9] o tym, ze prawa
genetyki mendlowskiej nigdy nie potwierdzaja oj-
costwa. Jeszcze bardziej dosadnie poglad ten wy-
razit Stoney [21] stwierdzajac, ze uzyskanie obiek-
tywnej identyfikacji nie jest mozliwe, a przenosze-
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nie metod statystycznych i praw genetyki popula-
cyjnej na indywidualny przypadek moze by¢ ryzy-
kowne.

WNIOSKI

1. Im wyzsze wartosci szansy ojcostwa, tym cze-
Sciej pojawiajg sie one w tréjkach z ojcem biolo-
gicznym a rzadziej w tréjkach z bratem ojca biolo-
gicznego. Zalezno$¢ ta ma charakter ogélny i doty-
czy wszystkich zbadanych uktadow.

2. llorazy czestosci Q, (zdefiniowane jako cze-
sto$¢ danej wartosci Pl w trojkach z ojcem biolo-
gicznym w stosunku do ,zredukowanej”’ czestosci
tej wartoéci Pl w tréjkach z bratem ojca biologicz-
nego) zawieraja sie w zakresie od okoto 0,6 do okoto
1,4, przy czym warto$ci skrajne sa rzadkie, nato-
miast najwigcej jest takich przypadkéw, kiedy to Q,
oscyluje w niewielkich granicach wokot wartosci 1.
Fakt ten wskazuje, ze w wiekszosci przypadkdw
obliczone warto$ci Q, niewiele wniosg do rozstrzy-
gniecia kwestii czy pozwany jest ojcem dziecka, czy
tez ojcem tego dziecka jest brat pozwanego.
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