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1 Einleitung
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Abbildung 1: DNA-Struktur

Dieser Seminarvortrag gibt eine Einfiihrung in die Modellierung von DNA-Sequenzen auf
Basis von ,,Statistical Methods in Bioinformatics: An Introduction“(Ewans, Grant, 2005). Bevor
man diese analysieren kann, muss man zunichst natiirlich verstehen, was sich hinter einer
DNA-Sequenz tatsidchlich verbirgt.

DNA-Sequenzen (Desoxyribonukleinsdure) sind Molekiile, die einen Hauptbestandteil der
Zellkerne aller Lebewesen (der Eukaryoten) darstellen und als Trdger von Erbinformationen
dienen. DNA-Sequenzen sind Nukleinsduren, die aus Nukleotiden aufgebaut sind. Diese be-
stehen aus einer Phosphatgruppe, einem Zucker (Desoxyribose bei DNA) und einer stickstoff-



haltigen Base — Adenin (A), Cytosin (C), Guanin (G) oder Thymin (T). Diese bilden das
DNA-Alphabet { A, C, G, T'}. Dabei liegt eine komplementire Basenpaarung vor: Adenin ist
verbunden mit Thymin (A-T) und Cytosin mit Guanin (C-G). Ein DNA-Molekiil hat die Form
einer Doppelhelix. Die Lingsstringe dieser verdrehten Strickleiter bestehen aus sich abwech-
selnden Desoxribose- und Phosphatmolekiilen. Die beiden Strédnge verlaufen in entgegengesetz-
ter Richtung, so dass ein 3’-Ende eines Stranges einem 5’-Ende gegeniiber liegt. Daher wird
auch nur ein Strang einer DNA-Sequenz angegeben, um diese zu charakterisieren.

Meist betrachtet man die proteinkodierenden Gene, das sind die Teilstlicke eines DNA-
Strangs, durch die Proteine erstellt werden konnen. Proteine sind Makromolekiile, die aus den
20 verschiedenen Aminosduren bestehen. Der Hauptbestandteil dieser proteinkodierenden Ge-
ne sind Nukleobasen-Tripletts (Codons), die jeweils eine Aminosédure kodieren. Der genetische
Code ist die Art, wie die Codons in Aminosauren iibersetzt werden. Ein solches Gen beginnt mit
einem Start-Codon und endet mit einem Stop- bzw. Nonsense-Codon.
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Abbildung 2: Schema der Proteinsynthese

Proteine werden aus Genen gewonnen, indem sie zunéchst durch Transkription in RNA um-
gewandelt wird. Dabei werden nur die kodierenden Bereiche, die Exons (fiir expressed region),



benutzt wihrend die nicht-kodierenden Regionen, die Introns (fiir intervening region), durch
die sie unterbrochen werden, aus der Sequenz herausgespleifit werden. RNA (Ribonukleinsdiure)
sind einzelstringige Ketten von Nukleotiden &hnlich der DNA, die als Zucker Ribose verwen-
den und bei dem die Base Thymin durch Uracil (U) ersetzt sind. Die durch die Synthese anhand
von DNA gewonnene RNA wird auch Boten-RNA oder mRNA (fiir messenger RNA) genannt.
Im zweiten Schritt, der Translation, wird die mRNA benutzt, um ein Protein zu generieren.

2 Methoden zur Analyse einer DNA-Sequenz?

Bei der Analyse von uncharakterisierten DNA-Sequenzen interessiert man sich hdufig dafiir, ob
diese in einer kodierenden Region liegen. Introns und intergenische Bereiche weisen andere Ei-
genschaften als Exons auf, so dass z.B. unter der simpelsten Annahme, der unabhéngigen und
identischen Verteilung (i.i.d.) der Nukleotiden, die Auftrittshdufigkeiten der einzelnen Nukleo-
tiden in Exons bzw. Introns betrachtet werden. Dafiir ermittelt man aus schon charakterisierten
Sequenzen, sogenannten Trainingsdaten, die Verteilung der Nukleotiden. Man testet die Un-
abhingigkeits-Hypothese mit Hilfe von Markov-Ketten gegen die Alternative, dass die Nukleo-
tiden Markov-abhiéngig sind, d.h. dass die Auftrittswahrscheinlichkeit eines Nukleotides nur von
der vorhergehenden Nukleotiden abhingt, bzw. gegen Markov-Abhingigkeit hoherer Ordnung
bzw. nichtlinearer.

Definition 1. Eine stochastische Folge M = (My,)n>0, also eine Folge von Zufallsexperimen-
ten, mit Zustandsraum (S, &) heifst Markov-Kette, wenn sie die Markov-Eigenschaft besitzt, d.h.

P(My+1 € A|My,...,M,) =P(M,1 € A|M,,) fiirallen > 0undalle AcS. (1)

Die stochastische Folge heifst Markov-Kette k-ter Ordnung, wenn sie folgender Eigenschaft
genligt
IED(]\4n+1 € A|M07 to 7Mn) = P(Mn+1 S A|Mn7t+1a cee aMn) (2)

fiir alle n > 0 und alle A € &. Die Wahrscheinlichkeit fiir M, 1 hdngt hier also von den k
vorherigen M; ab.

In den meisten Fillen ergibt ein solcher Assoziationstest, dass die Markov-Modelle die Rea-
litdt weit aus besser widerspiegeln, wobei auch sowohl Hypothese und Alternative falsch seien
konnen.

In der Praxis testet man ob die betrachtete DNA-Sequenz zu einem Signal gehort.

Definition 2. Ein Signal ist eine kurze Sequenz, die einem spezifischen Zweck, wie eine Gren-
ze zwischen Exon und Intron zu definieren, dient. Dies ermoglicht, dass Gene erkannt und in
Proteine umgewandelt werden kionnen. Dabei existieren oft viele Mitglieder eines Signals, also
DNA-Sequenzen, die die gleiche Funktion haben.

Meist sind nicht alle Mitglieder bekannt, so dass diejenigen, die bekannt sind, benutzt werden,
um festzustellen, ob die betrachtete Sequenz auch zu dem Signal gehort. Aulerdem kommen
sie manchmal auch zufillig in nichtkodierenden Regionen vor. Man schrinkt das Modell auf die
empirisch meist begriindete Annahme ein, dass Mitglieder eines Signals durchgéngig die gleiche
Linge n haben.



3 Lange Ketten

Eine weitere Moglichkeit besteht darin, die Hypothese, dass ein Nukleotid zufillig auftritt gegen
die Alternative, dass eine Tendenz fiir ein wiederholtes Auftreten dieses Nukleotiden in Folge
besteht, zu testen.

Definition 3. Definiere unter der Zufilligkeits-Hypothese die Zufallsvariable Y als die Liinge
einer Kette der Nukleotiden a in einer DNA-Sequenz der grof3 geniigenden Linge N nach dem
letzten Auftreten eines anderen Nukleotiden.

Da dies der Anzahl der ,.Erfolge™ nach einem ,Misserfolg*“entspricht, hat sie eine geome-
trische Verteilung mit einem bekannten Parameter p. Die Wahrscheinlichkeit, dass a an einem
beliebigen Ort in der Sequenz auftritt ist also:

Py(y) =P(Y =y) =(1—-p)p’ 3)
Definition 4. Unter einer Ordnungsstatistik X vy, .. ., Xy, versteht man die Ordnung der Rea-
lisationen x1, . .., xy einer Zufallsvariablen X der Grifie nach. X ;) bezeichnet die i-te Ord-

nungsstatistik. Insbesondere sind damit X4, und X iy, die n-te bzw. die 1-te Ordnungsstatistik.

Satz 5. Fiir n solche Sequenzen folgt dann fiir die lingste unter diesen Sequenzen, der Ord-
nungsstatistik Ypqz:

P(Yiee > y) =1—(1—p")" 4)
Beweis. Sei Fy,, . (y) die Verteilungsfunktion von Y;,,,,, dann gilt
P(Viar 2 y) =1 = P(Yinae <y —1) = 1 = (Fy,,., (¥))" =1 - (1 —p")"
O

Um den Wert in (4) zu bestimmen, muss die Anzahl dieser Sequenzen n approximiert werden.
Im folgenden sei unter = ein gerundetes Ergebnis und unter ~ die asymptotische Anndherung
(d.h. fiir n — o0) gemeint.

Lemma 6. Man geht unter der Hypothese davon aus, dass die Misserfolge binomialverteilt sind,
also ldsst sich die Wahrscheinlichkeit, dass Y,,q. grofier als ein beobachteter Wert Y qz iSt, Wie
folgt abschdtzen:

P(Ymaw Z yma:v) ~1- (1 - py"mw)(l—p)N (5)

Beweis. Da man von einer Binomialverteilung ausgeht, wird erwartet, dass (1 — p) N Misserfol-
ge und, da Ketten von Erfolgen (wobei diese auch die Liange 0 haben diirfen) sich einem Miss-
erfolg anschlieBen, ebenso auch (1 — p) N Erfolge auftreten. Damit erhilt man das gewiinschte
Ergebnis fiir eine maximale beobachtete Linge ¥4z - O

Korolar 7. Wenn (1 — p) NpYmaez < 1 ist, gilt sogar

P(Ymam Z ymaz) ~ 1 _ e_(l—p)prmaz (6)



Beweis. Da fiir groBe n und [t| < 1 gilt, dass (1 + )" ~ e", folgt fiir (1 — p) Np¥mes < 1:

Im folgenden Beispiel erkennt man, dass diese Abschitzungen gute Ergebnisse liefern:

Beispiel 8. Sei N = 100,000, p = i, dann ergibt Gleichung (5) ungefdhr 0.0690272

und (6) 0.0690275. Auch die Annahme, dass die Misserfolge binomialverteilt sind,
lasst sich hiermit nachvollziehen. Fiir 1 — p = % und Ypee > 10 folgt mit

dem binomischen Lehrsatz (a +b)™ = >_p_, (7)a*b"":

100,

P(Yypar > 10) = ;) (100 0()0> <3> < )1oo,ooo—j . (1 <i)10>]
100,000 j 000—;
_ jgo (100 000> (i) < )100000

100,000

: 100,000—j 10\ J
X (MO (G)) ”
=0 1
100,000 10 100,000
— § + 1 — § 1— 1 + 1
S \4 4 4 4 4
5 /1010 100,000
—1- <1 -5 (4) ) ~ 0.069276

Somit stimmen die Wahrscheinlichkeiten bei (4) - (6) bis zur siebten Nachkommastelle iiberein.
Fiir diese Werte konnte man allerdings fiir keinen der gingigen Fehler 1. Art, also das Zuriick-
weisen der Hypothese, obwohl diese wahr ist, die Hypothese ablehnen. Als Fehler 1. Art wird
meist 0.05 oder 0.01 gewdhlt.

W |

Satz 9. Der Erwartungswert und die Varianz von Yy, 4, seien definiert durch:

Y + log(n) 1 2 - 7T2 1

Hmaz = ~1oe@) 20 T ¥ Gllogp)? T 12

()
Dabei sei v ~ 0.5772 die Eulerkonstante.

Beweis. Definiere zunichst eine Z,,q, ~ Exp(p), so dass Yar = | Zmaz| mit p = e~ Dies
gilt, da der ganzzahlige Anteil einer exponentialverteilten Zufallsvariablen geometrisch verteilt
ist:

T —A
P(| Zmaz) > 4) =Py > Zinaz < y+1) "7E ) (1me Moty qe=wyn D pry, > )



Definiere nun die Zufallsvariable D = Z,,,42— | Zimaz |- Da D € (0, 1) und fiir groBe n die Wahr-

scheinlichkeiten aller mdglichen Werte annédhernd identisch ist, gilt approximativ D ~ R(0,1).

Damit folgt E(Z,,4) ~ % und V(Z,00) = 1—12
1

(wegen der Eigenschaft der Gedéchtnislo-

Weiter ist E(Zpz) = % + o+
sigkeit der Exponentialverteilung) und auf Grund ihrer Unabhingigkeit somit eben-
s0 V(Znaz) = % +...+ ﬁ Wegen der Eigenschaften der harmonischen Reihen

o0
() % 4~y +log(n) und () 3 b = ' folgt
k=1

E(Ymax) = E(Zmaac) - E(D) = X A E — 5 = X

_ y+log(n) 1

—log(p) 2

Und da die Kovarianz K(Z,,4,, D) = 0 fiirn — oo

1 1 1 1 (1) 1
WWWZW%W+Wm:v+“+ww+u:v( m>+m
k

(%) y + log(n) 1 2 1

S TN 2% T
O
Korolar 10. Seien pu* = fimaz + 3, (0%)? = 02,,, — 5. Dann ldsst sich Gleichung (4) durch
_ o~ (m(ymaz—n*)/ (¥ V6)+~) )

P(Ymaz‘ > ymax) ~1—

sehr gut abschditzen.

Beweis. Parametrisiere p als p = ¢~ um und setze \ = U*L\/é’ damit ist

]P(Ymax Z ymaq;) =1- (1 — pymaz)n =1 — (1 _ e)\ymaz)n
- max t n . .
~1—(1—e ") wegen lim <1 + ) = e’ fiir beliebige
n

n—00

e*)‘(ymaz *1‘)%(")//\) )

=1—-(1—-e"

e )« 28~ o283

A

== <7T(ymgu) + fy> folgt somit die Abschitzung.
O—*



Ahnlich kann man auch auf wiederholtes Auftreten beliebiger Nukleotiden testen. Dies wird
besonders fiir Basentripletts bei der Untersuchung auf Krankheiten benutzt.

Korolar 11. Fiir den einfachen Fall, dass die Wahrscheinlichkeiten fiir alle Nukleotiden gleich
sind, also p = %, folgt fiir den Erwartungswert und die Varianz von Yo, damit:

7y +log(n) 1 s 1

Hmaz ~= 10g(4) 57 Omaz ~ 6(10g4)2 + E (10)
Beweis. Die gleichen Varianzen und nur um 1 verschobenen Erwartungswerte ergeben sich bei
Betrachtung des Auftretens eines Nukleotiden an einem beliebigen Ort, definiert als Erfolg. Es
sei Y7 die Linge einer Folge von Erfolgen. Bei Betrachtung beliebiger Wiederholungen liegt
ein Erfolg vor, wenn eine Nukleotide mit einer benachbarten iibereinstimmt. Die Linge einer
solchen Abfolge belduft sich dann auf 1 + Y5, die erste Nukleotide plus die Linge der sich
anschlieenden Folge. Da fiir identische Nukleotidenwahrscheinlichkeiten Y7 und Y5 die gleiche
Verteilung haben, ist E(1 + Y2) = 1 +E(Y2) =1-E(Y7) und V(1 4+ Y3) = V(Y7). O

4 r-Scans

Als néchstes teste man, ob bestimmte genomische Eigenschaften, wie Gene, an unabhéngigen
und gleichverteilten Orten innerhalb eines Teils des Genoms auftreten. Diese Tests fiir die raum-
liche UngleichmiBigkeit der Verteilung der Eigenschaft werden r-Scans genannt. Man nimmt
an, dass die Gene relativ zur betrachteten Sequenz so kurz sind, dass ihre Lage als Punkt ver-
standen werden kann. Im Folgenden werden Tests unter der Hypothese der Unabhingigkeit und
Gleichverteilung (hier normiert auf die Gleichverteilung auf dem Intervall (0, 1)) gegen die Al-
ternativen

1. des geballten Auftretens der Gene — Teststatistik: U,qz
2. des Auftretens in regelmifigen Intervallen — Teststatistik: Upyin
vorgestellt.

Definition 12. Seien X1, ..., X,, die Lagen der n Punkte. Man betrachte ihre Ordnungsstatis-
tiken X1y, ..., X(n), die das Intervall (0,1) in n + 1 Teilintervalle der Lingen Uy, . .., Uy 11
teilen. Dabei seien

Ur=Xu, U2=Xg —Xay, - U1 =1-Xp

Uy Us Un Unt1

Lemma 13. Die gemeinsame Dichtefunktion der Ordnungsstatistik X ;) ist:



Beweis. Dadie X ;) i.i.d. verteilt sind, folgt

1

XX (@) my) = n [ [ fx (@) = Mg =™
=1

O]

Um nun die gemeinsame Verteilung der Uy, . . ., Uy 41 zu bestimmen, muss die Dichte in (11)
auf die Funktionen U; = U;(X (1)s - X (n)),z’ = 1,...,n transformiert werden. Dafiir wird
folgender Satz benotigt:

Satz 14. Seien X1, ..., X, stetige Zufallsvariablen und V; = Vi(X1,..., X,) fiiri =1,...,n
injektive und differenzierbare Funktionen von Xy, . .., X,, mit einer differenzierbaren Inversen.
Dann ist die gemeinsame Dichtefunktion der V1, . .., V,, definiert durch

fvi(vl, ‘e .,Un) = fx(n)(x(l), e ,x(n))|J71\

Qv Ou . Our

0. 0 0.

. . . 0 o 0.
mit der Jakobi-Matrix J = | © 77 ) o
Oua Ova . Ous
811 8x2 81’4

Beweis. siehe z.B. ,Nichtparametrische statistische Methoden® (Briining, Trenkle, 1994) ]

Korolar 15. Die gemeinsame Dichte der Uj ist:

n
fu(ur, . u) =nl, uy >0, u; <1 (12)
j=1

Dabei sei Uy = (U, ..., U;),i =1,...,n+1, wobei Uy11 wegen U1 = 1— (U +---+Uy,)
durch Uj, . .., Uy bestimmt wird.

10 -0 10 0
11 -0 11 -0
Beweis. Die Jakobi-Matrizen der U; sind J = = J 1= <: - :>, so dass
P Do
| /1| = 1 ist. Dadurch erhilt man die gemeinsame Dichte der Uj:

fUi(u17‘ . '7un) = fX(n)(.’Il'(l), Ce ,.’E(n))|J71‘ =n!

4.1 Geballtes Auftreten

Man teste nun zundchst die Hypothese gegen die Alternative, dass die Punkte, an denen die
Genomeigenschaft auftritt, geballt auftreten, also Klumpen bilden. Dafiir betrachte man als die
Teststatistik das Maximum Uy, der Uy, . . ., U, 41 und bestimme ihre Verteilung unter der Hy-
pothese. Wenn zufillig g der Teilintervalle Uy, ..., U,+; ausgewihlt werden, suche zunichst



die Wahrscheinlichkeit, dass alle der g gewihlten U; ldnger als ein beliebiges v € (0, 1) sind.
Dabei sei ohne Einschriankung ug < 1, da fiir ug > 1 die Wahrscheinlichkeit O ist. Die ge-
meinsame Dichtefunktion fu,(u1,...,u,) einer g-elementigen Teilmenge der Uy, ..., Unq1
ist unabhingig von der Wahl der Teilmenge, da die Dichte (12) symmetrisch ist.

Lemma 16. Die gemeinsame Dichte der Uy, ..., U, ist:
n! n—g
ng(U17...,’LLg):m(l—U1—"'—U9) (13)
Beweis. Die gemeinsame Dichte berechnet sich dann als Randdichte von Uy, . . ., U, wobei die
oberen Intervallgrenzen wegen 2?21 u; < ldurchw; = 1 —uy — -+ — uj_; definiert sind.
Dies ergibt:
Wg+1 Wn—1
ng(ul,...,ug):/ / n!(l—wuy — - —up—1) dup—1... dug4
0 0
Wot1 Wn—2 w10
= / .. / n! |:(]. — U] — = un72)un,1 — n2 :| dun72 PN dUg+]_
0 0 0
Wg+1 Wn—2 nl 9
:/ / 5(1—U1—"'—Un—2) dup—2 ... dugi
0 0

=]

Wg41 Wn—3 n‘ (1 — UL == U _2)3 Wn—2
/ - /O 5 |:— 3 n . dun_g e dUg+1

Wg+1 Wn-3 nl 3
:/0 /0 E(O—(—(l—ul—---—un_g) )) dun_g...dug+1

e

Beachte, dass dies auch als fu, (u1,...,ug) = (7)(1 — 37, uj)" 99! geschrieben werden

kann. 0
Korolar 17. Die Wahrscheinlichkeit, dass alle Abstéiinde Uy, . . ., U, grofer als u sind, ist damit:
P(Uy > u,..., Uy >u) = (1—gu)"” (14)

Beweis. Die gesuchte Wahrscheinlichkeit ergibt sich durch Integration iiber die verbleibenden
Ui, ...,U, wobei wie oben die oberen Intervallgrenzen 0 ergeben.

1 rwq Wy n!
]P’(U1>u,...7Ug>u):// / m(l—ul—-~—ug)"_gdug~~du1

= (1 —gu)"

1 Wg—1 n! Cgtl
:/u/u m(l—ul—'--—ug%—u)”g dug—1---

du1



Satz 18. Sei h,, die grofste natiirliche Zahl so dass hyu < 1. Die Dichte der Ordnungsstatistik
Unaz ist definiert durch

ha,
Foman (1) =03 (~ 1)+ (” * 1)g<1 ~ guy! as)

Beweis. Definiere die Ereignisse A; = {U; > u},i=1,...,n+ 1. Seien weiter iy,...,1,4
paarweise verschiedene Indizes, dann gilt, damit die Bedingung ug < 1 nicht verletzt wird:

(I—gu)”, g<hy

16
0, g > hy. (16)

P(A;, -+ 4;,) = {
Mit Hilfe des Einschluss-Ausschluss-Prinzips folgt dann fiir die Wahrscheinlichkeit, dass min-
destens eines der Ereignisse eintritt, also dass das Maximum der U; langer als w ist:

h
_ - n+1
P(A; U -UA; ) = Y P(Ai)) 4+ (-1 1P(Ay, - 4;) = Z(—ng“( ) )(1—gu)".
j=1 g=1
(7
Hieraus lésst sich iiber die Verteilungsfunktion Fy;,, . (u) von Up,,, die Dichte fr, . (u) be-
rechnen, weil (17) =1 — Fy,, . (u):

hay
e = e P () = 51 | 1= 0 (T ) 4= gy

o= ’ (18)
_ o 1y9+1 n+1 _ n—1
—nZ( 1) 9(1 — gu)
g9=1 g
O

Korolar 19. Die Wahrscheinlichkeit in (17) ldsst sich durch folgende Abschdtzungen
vereinfachen:

P(Upag > 1) = 1 — e~ (nt1)e” 0 (19)

Wenn (n + 1) e~ "tV klein genug ist, gilt sogar:
P(Upag > 1) ~ (n + 1) e~ (DU (20)
Beweis. Benutze den Erwartungswert piqc = n%rl (n%rl + % + .+ 1) und die Varianz
o2 = T (ohne Beweis, siehe Karlin and Macken (1991a,b)) von U,,,45, dann ergibt sich

maz = §(nt1)2

10



Abschitzung (19):

(7(u—pmaz)/(emazV6)+7)

P(Upnaz > u) ~1— e ¢

(e =i 1) () +)

~1—e"

e (e )
~ 1 . eie—((n+l)u—ln(n+1))
] o (D)

Dies gilt wieder, da die asymptotische Entwicklung der harmonischen Reihe i % = v+
Inn + O(3) ist. Ist auBerdem (n + 1) e~ ("+Dv Klein genug, benutze weiter dil{ej;lApproxima-
tion: e” ~ x + 1 fiir |z| klein genug, um (20) zu erhalten. O

Das folgende Beispiel zeigt, dass die obigen Approximationen immerhin fiir groe n gute
Ergebnisse liefern.
Beispiel 20. Wihle uw = 0.01, n + 1 = 1000, dann liefert die exakte Gleichung folgendes
Ergebnis:
(7): %931(—1)9“ (*7°) (1 = 0.019)% = 0.0428 verglichen mit

9=

(19): 1 — 10007 ~ 0.0444 und
(20): 1000 e~ 19 ~ 0.0454

4.2 Auftreten in regelmaBigen Intervallen

Teste nun mit der Teststatistik U,,;, die Hypothese gegen die Alternative, dass die Punkte
regelméfige Abstinde haben, und lehne somit die Gleichverteilungs— und Unabhingigkeits—
Hypothese ab, wenn die Realisation u von U,,;, zu grof} ist. Mit der Wahrscheinlichkeit aus
(16) folgt fiir g = n + 1, dass fiir alle u € (0, n%_l) (damit wieder ug < 1 bleibt) fiir die
Wahrscheinlichkeit, dass alle n + 1 Intervalllingen ldnger als u sind:

P(Upmin > u) = (1 — (n+ 1)u)". (21)
Satz 21. Die Dichte von U,,;, ist definiert durch:
_ 1
fopm(@) =n(n+1) (1= (n+ )", 0<u< —— (22)
n+1

Beweis. Da Gleichung (21) wieder 1 — Fy;, . (u) entspricht, folgt analog zu (18):

0 0 _

JUmin (W) = 5 FU (1) = - (L= (1= (n+)uw)") = n(n+1) (1= (n+ )u)" '

11



5 Fazit

Dieser Vortrag hat nur einen kleinen Einblick in die Analyse von DNA-Sequenzen geben
konnen. Es wurden zum einen die grundsétzlichen Annahmen - Unabhingigkeit gegen Markov-
abhingigkeiten - eingefiihrt. Zum anderen wurden die Tests, ob eine Tendenz zur Wiederholung
von Nukleotiden vorliegt und welche Art der rdumlichen Verteilung vorliegt, vorgestellt. Ein
weiterer Analyseansatz, der hier nicht mehr vorgestellt werden kann, ist die Musteranalyse, die
letztendlich auf einer Poisson-Verteilung basiert. Hierbei testet man zum einen, wie hiufig be-
stimmte Worter bzw. ganze Gruppen von Nukleotiden-Wortern, sogenannte Motive, in einer
DNA-Sequenz auftreten und zum anderen, welcher Abstand zwischen zwischen einzelnen Auf-
tritten besteht.
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