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Корректный статистический анализ данных, 
опубликованных в журнале «Успехи геронтоло-
гии» И. В. Поляковой и соавт. (2014), убедительно 
свидетельствует, что, вопреки мнению авторов, 
распределения генотипов у жителей блокадного 
Ленинграда и у жителей Северо-Западного региона 
России статистически неразличимы по всем пяти 
изученным генам. Основными причинами ошибоч-
ных выводов авторов являются пренебрежение 
проблемой множественных сравнений и невоз-
можность сформировать адекватную контроль-
ную группу. Представлена схема гармонизирован-
ного статистического анализа подобных данных, 
которая включает не только частотнические, но 
и бейзовские точечные и интервальные оценки 
для долей генотипов и их разностей, для индек-
са фиксации (коэффициента инбридинга) FIS, для 
размера эффекта φ (коэффициента сопряженно-
сти Пирсона) и для достигнутой мощности (1 – β), 
а также оценки апостериорных вероятностей для 
нулевой гипотезы P(H0|D ), бейзовы факторы BF01, 
значения pobs с границами предсказательного ин-
тервала и значения Ps с поправкой на множествен-
ность проверяемых нулевых гипотез.
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В 2014 г. в этом журнале (т. 27, № 3) опубли-

кована статья «Анализ частот генотипов и аллелей 

генов семейств UCP и PPAR в группе жителей 

блокадного Ленинграда и контрольной группе» 

[8]. Работа получила широкую огласку примерно 

в 30 отечественных радио-, теле-, электронных и 

печатных СМИ, где она преподносится как круп-

ное достижение отечественной науки с броскими 

слоганами: «Блокадная ДНК», «Блокадный ген», 

«Гены блокадника», «Гены жизни», «Гены стой-

кости», «Код героев», «Гены выживания», «Ген 

”блокадного Ленинграда”». Краткая новостная 

заметка об этой работе опубликована российскими 

журналистами в журнале «Science» [34], которая 

процитирована в письме отечественных специали-

стов по геномной биоинформатике в этом же жур-

нале [30].

Основные выводы работы гласят: «У жите-

лей блокадного города установлено достоверное 

увеличение частоты аллеля G и генотипа G/G 

гена PPARA, что в условиях длительного голода 

способствовало выживанию. А генотип С/С гена 

UCP3 способствовал выживанию только у жен-

щин». Однако эти и все другие выводы этой ра-

боты вызывают серьезные сомнения, прежде всего 

из-за применения авторами неадекватного стати-

стического анализа.

Фактически, единственным инструментом ста-

тистического анализа полученных данных в этой 

работе является статистика критерия χ2, соответ-

ствующие значения p и один (самый снисходи-

тельный) уровень значимости α=0,05. Однако 

в научной литературе опубликовано несколько 

методических работ, в которых сформулированы 

требования к статистическому анализу результа-

тов исследований связи генотип–фенотип [11–

14, 35]. Обязательной должна быть проверка со-

гласия наблюдаемых частот генотипов по каждому 

гену (маркеру) с равновесием Харди–Вейнберга 

(РХВ). Кроме приемлемого уровня значимости 

(α), исследователям следует заранее выбрать при-

емлемую мощность статистического критерия 

(1 – β) и приемлемое значение размера эффекта 

(ES — effect size). Объемы выборок должны быть 

достаточно большими для того, чтобы обеспечить 

желаемую мощность критерия. Критерий стати-

стической значимости должен быть достаточно 

строгим, то есть пороговое значение α должно 

быть малым. Должна быть введена поправка на 

множественность сравнений по всему спектру 

возможных статистических проверок. Вместо при-

ближенных асимптотических методов (типа χ2) 
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рекомендуется использовать рандомизационные и 

перестановочные процедуры, основанные на алго-

ритмах Монте-Карло и бутстрепа. Наряду с тра-

диционными (ортодоксальными частотническими) 

процедурами рекомендуется использовать методы 

бейзовской статистики. В частности, наряду со 

значениями p, или даже вместо них, следует при-

водить значения бейзова фактора (BF) как прак-

тически более приемлемого показателя значимости 

наблюдаемых эффектов [11–14, 35].

Недостаточно ограничиваться точечными оцен-

ками значений p и/или значениями бейзова факто-

ра. Необходимо для большинства перечисленных 

статистических показателей вычислять интерваль-

ные оценки типа традиционных доверительных 

интервалов (ДИ) или бейзовских правдоподобных 

(credible) интервалов. В первую очередь, это каса-

ется оценок размера эффекта.

Важнейшим требованием является проведение 

независимых повторных экспериментов и на-

блюдений, поскольку достаточно часто результаты 

одиночного исследования связи генотип–фенотип 

впоследствии не воспроизводятся — эффект, из-

вестный под названием «проклятье победителя» 

(Winner’s course). Только если результаты таких 

исследований воспроизводятся в независимых по-

вторностях, выводы из них будут убедительными 

[13].

К перечисленным требованиям следует доба-

вить процедуры статистических предсказаний, то 

есть вычисления предсказательных вероятностей и 

предсказательных интервалов (ПИ), в частности 

для значений p [23].

Несостоятельность значений p < 0,05 
как основного показателя статистической 

значимости наблюдаемых эффектов

Как известно, значения p ничего не говорят 

ни о вероятности проверяемой нулевой гипотезы, 

ни о размере эффекта. Традиционно принято счи-

тать, что значение p есть мера свидетельства про-

тив нулевой гипотезы: чем меньше значение p, тем, 

якобы, сильнее основание для сомнения в нулевой 

гипотезе. Отсюда возникает распространенное за-

блуждение интерпретировать значение p как веро-

ятность нулевой гипотезы H
0
. Однако, по опреде-

лению, значение p является вероятностью получить 

наблюдаемые данные и все те, которые еще ме-

нее вероятны (или еще более экстремальные), 

при условии, что справедлива нулевая гипотеза: 

p=Pr(D≥D
obs

|H
0
).

Здесь неравенство D≥D
obs

 обозначает под-

множество, состоящее из наблюдаемых данных 

D
obs

 и других (ненаблюдаемых) более редких или 

более экстремальных. Чаще всего в их роли вы-

ступают соответствующие значения той или иной 

критериальной статистики. Очевидно, что оно ни-

как не может быть одновременно (апостериорной) 

вероятностью нулевой гипотезы: Pr(H
0
|D).

Но именно вероятность нулевой и/или аль-

тернативной гипотез интересует исследователей. 

Взаимоотношения значений p и апостериорной ве-

роятности нулевой гипотезы Pr(H
0
|D) представле-

ны в табл. 1 в виде неравенства. Действительно, 

можно видеть, что только начиная со значения 

p = 0,001 нижняя граница для вероятности нулевой 

гипотезы может достигать значения 0,019 (~2 %). 

Но может быть и больше.

Кроме того, легко понять, что при повторении 

эксперимента новые данные будут отличаться от 

полученных ранее. Соответственно, и значения p 

тоже будут варьировать, а это означает, что каждое 

из них является реализацией случайной перемен-

ной P
~

. Известно, что при справедливости нулевой 

гипотезы переменная P
~

 распределена равномерно 

на отрезке от 0 до 1. Это, в свою очередь, означает, 

что в одиночном эксперименте даже при справед-

ливости нулевой гипотезы переменная P
~

 случайно 

может принимать любое значение на этом отрез-

ке — как очень малое (близкое к нулю), так и очень 

большое (близкое к 1). Отсюда с неизбежностью 

следует, что любой эксперимент должен быть по-

вторен многократно. Только при таком очевидном 

условии научные выводы могут быть надежными и 

убедительными.

Более того, принятие в подавляющем большин-

стве публикаций значения α = 0,05 в качестве кри-

тического уровня значимости является проявлени-

ем синдрома статистической снисходительности и 

доверчивости. Еще в 50-е гг. прошедшего столетия 

А. Н. Колмогоров призывал рассматривать это 

значение малопригодным для серьезных статисти-

ческих выводов и рекомендовал ориентировать-

ся на значение α = 0,001. Эти его рекомендации 

воспроизведены в пяти энциклопедиях [1–7], две 

из которых переведены на английский [20–22]. 

Сейчас это становится общепринятым [15, 19, 

25–28, 36]1. Обоснование этой рекомендации на-

глядно представлено в табл. 1.

1 Об исключительной важности этих работ свидетельствует тот 
факт, что одна из них опубликована одновременно в четырех меди-
цинских журналах [25–28].
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Проблема множественных сравнений

Справедливость выводов и интерпретация 

практически всех представленных в обсуждаемой 

работе результатов вызывают сомнение, прежде 

всего из-за того, что в ней проигнорирована из-

вестная проблема множественных сравнений при 

статистическом анализе данных.

Логика традиционной процедуры проверки ста-

тистических (нулевых) гипотез состоит в том, что 

при проверке каждой статистической гипотезы за-

кладывается возможность ошибочного отклонения 

верной нулевой гипотезы (ошибка первого рода). 

Очевидно, что чем больше гипотез мы проверяем 

на одном и том же наборе данных, тем больше бу-

дет возрастать вероятность допустить хотя бы одну 

такую ошибку. Это явление называют эффектом 

множественных сравнений, и его обязательно 

следует учитывать при статистическом анализе. 

Это одна из сложнейших проблем прикладной 

статистики, которая не имеет однозначного реше-

ния. Строго говоря, поправки на множественность 

сравнений следует применять к выбранному иссле-

дователями уровню значимости (α), но на практике 

удобнее корректировать получаемые значения p
obs

. 

При относительно небольшом числе (k) проверяе-

мых гипотез (сравнений) достаточно использовать 

известные поправки для значений p
obs

 по Шидаку 

или по Бонферрони. По Шидаку скорректирован-

ное значение p
s
 вычисляется по формуле:

p
s
=1–(1–p

obs
)k.

При малых значениях p
obs

 эта поправка упро-

щается до поправки по Бонферрони, то есть сво-

дится к простому умножению полученного значе-

ния p
obs

 на число сравнений (k): p
B
=p

obs
•k.

В обсуждаемой работе сравнивают две груп-

пы — жителей блокадного Ленинграда и кон-

трольную группу жителей Северо-Западного реги-

она России, не находившихся в Ленинграде в годы 

блокады. У всех них определены частоты аллелей и 

генотипов по пяти генам — UCP2, UCP3, PPARA, 

PPARD и PPARG, то есть k = 5. Без поправок на 

множественность, статистически значимое разли-

чие между сравниваемыми группами обнаружено 

лишь для одного гена PPARA из пяти изученных: 

p
obs

=0,035. Для всех остальных четырех генов зна-

чения p
obs

 превышают уровень значимости α=0,05. 

Поэтому достаточно произвести поправку на мно-

жественность только для этого значения: p
s
=1–

–(1–0,035)5=0,163; p
B
=0,035•5=0,175.

Это означает, что все значения p
obs

, полученные 

для любого из пяти генов, являются незначимыми, 

и даже меньшее из них, нескорректированное ис-

ходное p
obs

=0,035, оказывается ложно значимым. 

Таким образом, для всех пяти генов распределения 

генотипов между сравниваемыми группами оказы-

ваются статистически неразличимыми (однород-

ными). В итоге, ни один вывод работы не соответ-

ствует истине, и на этом полагается ставить точку. 

Поэтому нет никаких оснований для того, чтобы 

пытаться выискивать какие-либо частные разли-

чия между частотами отдельных генотипов (или 

аллелей) в разных вариантах дробления исходных 

двух групп на подгруппы по полу, по возрастным 

категориям, по длительности пребывания в блокад-

ном Ленинграде, социальному статусу блокадни-

ков (дети, иждивенцы), причем некоторые из этих 

подгрупп чрезвычайно малочисленны — 4 долго-

жителя, 2 иждивенца мужского пола.

Всего в обсуждаемой работе приведены зна-

чения p
obs

 для 28 различных комбинаций геноти-

пов и аллелей в разнообразных подгруппах, 19 из 

которых значимы на традиционном критическом 

α=0,05. Наименьшим из них является p
obs

=0,01, 

Таблица 1

Калибровка значений p

Наблюдаемое p-значение, pobs

Верхняя граница 95 % 
предсказательного интервала 

для p [16, 23]

Нижняя граница 
для вероятности нулевой 

гипотезы P(H0|D) [32, 33, 37]

Верхняя граница 
для вероятности 

воспроизведения Psrep [18]

0,05 0,79 0,41 0,50

0,01 0,58 0,13 0,67

0,001 0,30 0,019 0,83

10–4 0,13 0,0025 0,91

10–5 0,050 3,1·10–4 0,96

10–6 0,017 3,8·10–5 0,98

Примечание. Жирным шрифтом выделены значения, которые можно считать более или менее убедительными свидетельствами против ну-
левой гипотезы H0. Использованы программы: P-value Prediction Interval Calculator [23] — http://www.nature.com/mp/journal/v19/n12/extref/
mp2013184x1.xls; LePrep — Probabilities of replication — http://lmrs.univ-rouen.fr/Persopage/Lecoutre/PAC.htm.
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которое, по мнению авторов, свидетельствует 

о якобы более низкой частоте генотипа G/C по 

гену PPARA у жителей блокадного Ленинграда 

по сравнению с таковой в контрольной группе 

(два сообщенных в работе значения p
obs

=0,005 и 

p
obs

=0,009 на поверку оказались вычисленными 

неверно). Однако после поправки на множествен-

ность реальное значение p
s
 становится незначи-

мым: p
s
=1–(1–0,01)28=0,25.

Соответственно, вопреки мнению авторов, 

все — без единого исключения — 28 значений p
obs 

оказываются незначимыми, что и следовало ожи-

дать.

Гармонизированный статистический 
анализ данных

В связи с вышесказанным, современный ста-

тистический анализ не ограничивается сообще-

нием одного-единственного показателя согласия с 

нулевой гипотезой, в качестве которого чаще всего 

выступает значение p
obs

, даже если оно скоррек-

тировано на множественность сравнений. Анализ 

данных должен быть комплексным, гармонизиро-

ванным. В руководствах и методических статьях по 

статистике давно рекомендуется, наряду со значе-

ниями p
obs

 или даже вместо них, указывать ДИ для 

размера эффекта, например для разности сравни-

ваемых параметров.

Размер эффекта

Распространенной мерой силы связи генотип–

фенотип является отношение шансов (OR), когда 

исходные данные представлены в виде таблицы 

сопряженности 2×2 [12, 14, 35]. Считается, что 

практического внимания заслуживают те связи, 

для которых нижняя граница 95 % ДИ OR
L
>2,2 

[12], и теоретический анализ подтверждает это 

[9, 31]. Когда в анализируемой таблице сопряжен-

ности более двух строк и/или столбцов, тогда ин-

тегральным показателем размера эффекта может 

выступать обычный коэффициент сопряженности 

Пирсона:

На практике значения φ < 0,2 считаются пре-

небрежимо малыми.

Мощность статистического критерия

Не менее важным показателем надежности 

статистических выводов является мощность при-

меняемого статистического критерия (1 – β), кото-

рая есть вероятность правильного принятия верной 

альтернативной гипотезы H
1
. При наблюдаемом 

размере эффекта φ и заданном уровне значимости 

α можно оценить так называемую достигнутую 

мощность. Наименьшим приемлемым (снисходи-

тельным) значением мощности обычно принято 

считать значение (1 – β) = 0,8.

Бейзов фактор

Современные руководства и методические 

статьи рекомендуют дополнять результаты тра-

диционного (ортодоксального частотнического) 

статистического анализа результатами бейзовского 

подхода [11–14, 35]. В таком случае вычисляют 

значения бейзова фактора BF
01

, который являет-

ся отношением вероятности (правдоподобия) по-

лучить наблюдаемые данные при справедливости 

нулевой гипотезы к вероятности их получения при 

альтернативной гипотезе. Одновременно этот по-

казатель показывает, во сколько раз апостериор-

ные шансы (odds) в пользу нулевой гипотезы (про-

тив альтернативной) отличаются от ее априорных 

шансов:

BF
01

=
P(D|H

0
)

=
P(H

0
|D)

:
P(H

0
)

.
P(D|H

1
) P(H

1
|D) P(H

1
)

Значения BF
01

>1 свидетельствуют в пользу 

нулевой гипотезы против альтернативной, значения 

BF
01

<1 свидетельствуют в пользу альтернативной 

гипотезы против нулевой. На практике значения 

BF
01

<3 принято считать пренебрежимо малыми.

Предсказательные вероятности 
и предсказательные интервалы

Кроме ДИ, очень важной характеристикой 

изучаемых вероятностно-статистических явле-

ний являются предсказательные интервалы (ПИ) 

для оцениваемых параметров и предсказательные 

(апостериорные) вероятности гипотез. В табл. 1 

приведены верхние границы таких 95 % интерва-

лов для значений p [23] и нижняя граница апосте-

риорной вероятности нулевой гипотезы.

Результаты описанного выше гармонизирован-

ного статистического анализа для данных о распре-

делениях генотипов по диморфизму +2528G/C 

в гене PPARA у жителей блокадного Ленинграда 

2

N
.
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и в контрольной группе приведены в табл. 2. Для 

вычисления большинства показателей использо-

ваны точные методы. В верхней части таблицы 

результаты авторов дополнены интервальными 

оценками для долей генотипов и их разностей, то-

чечными и интервальными (бейзовскими) оцен-

ками индекса фиксации (коэффициента инбри-

динга) F
IS

, значениями бейзовых факторов BF
01

, 

оценками апостериорных вероятностей для нулевой 

гипотезы о согласии с РХВ. В нижней части та-

блицы приведено наблюдаемое значение p
obs

 для 

точного критерия проверки однородности с грани-

цами 95 % ПИ, а также значение P
s
 с поправкой 

на пять проверяемых нулевых гипотез, бейзов фак-

тор BF
01

, размер эффекта φ на основе статистики 

χ2 с 95 % ДИ, нижняя граница для апостериорной 

вероятности нулевой гипотезы P(H
0
|D) и достиг-

нутая мощность (1 – β) также с 95 % ДИ.

С одной стороны, полученное значение 

p = 0,035 меньше традиционного уровня α=0,05. 

И оно согласуется с тем, что 95 % ДИ для раз-

ности долей для генотипа G/C не накрывает без-

различное значение 0. Аналогичным образом 95 % 

ДИ для коэффициента сопряженности φ тоже не 

накрывает безразличное значение 0. Формально 

(без поправки на множественность сравнений) 

можно было бы говорить о статистически значи-

мом различии сравниваемых распределений гено-

типов. Однако различие значимо лишь на самом 

снисходительном уровне α = 0,05. Если же вычис-

лить 99 % ДИ, то он накроет 0. С другой стороны, 

полученное значение бейзова фактора BF
01

=1,59 

превышает безразличное значение 1 и формаль-

но свидетельствует в пользу нулевой гипотезы H
0
 

против альтернативной гипотезы H
1
 и противоре-

чит выводу на основе нескорректированного зна-

чения p
obs

. В таких случаях предпочтение следует 

отдавать выводам, основанным на бейзовском под-

ходе.

C третьей стороны, 95 % ПИ для значения p 

получается чрезвычайно широким — от 10–6 до 

0,83. Это означает, что если повторить это иссле-

Таблица 2

Гармонизированный статистический анализ распределений генотипов по диморфизму +2528G/C в гене PPARA 
у жителей блокадного Ленинграда и в контрольной группе

PPARA Блокадники Контрольная группа Разность 

Генотип n1i f1i с 95 % ДИ n2i f2i с 95 % ДИ Δ с 95 % ДИ

GG 145 0,62 0,70 0,78 80 0,47 0,58 0,68 -0,01 0,12 0,26

GC 53 0,19 0,26 0,34 54 0,29 0,39 0,43 –0,21 –0,13 –0,002

CC 8 0,016 0,039 0,081 5 0,011 0,036 0,092 –0,058 0,003 0,052

Всего 206 1,00 139 1,00

РХВ pobs 0,31 0,34

FIS –0,04 0,09 0,25 –0,21 –0,08 0,08

BF01 5,1 3,9

Ppost 0,77 0,73

Проверка однородности распределений и статистические предсказания

Точное pobs с 95 % ПИ

Значение p 
с поправкой 

на множественность, 
ps

Бейзов фактор, 
BF01

Коэффициент 
сопряженности φ 

с 95 % ДИ

Нижняя граница 
для апостериорной 
вероятности P(H0|D)

Достигнутая 
мощность, (1 – β) 

с 95 % ДИ

10–60,0350,83 0,16 1,59 0,05 0,14 0,25 > 0,32 0,13 0,74 0,99

Примечание. Использована компактная форма записи, при которой слева и справа от точечных оценок параметров в виде подстрочных индек-
сов указаны границы 95 % ДИ [24]. Жирным шрифтом выделены значения, которые обычно (без поправки на множественность сравнений) 
принято считать статистически значимыми на уровне значимости α = 0,05. Использованы программы: точные критерии для проверки согла-
сия с РХВ и для проверки однородности в таблицах сопряженности 2×3. https://www.cog-genomics.org/software/stats; HWMET — бейзовское 
оценивание популяционного коэффициента инбридинга [10]. http://www.reading.ac.uk/Statistics/genetics/software.html; HWEBayes — бейзов 
фактор BF01 для РХВ. https://cran.r-project.org/web/packages/HWEBayes/index.html; HardyWeinberg — апостериорная вероятность гипотезы о 
РХВ. https://cran.r-project.org/web/packages/HardyWeinberg/index.html; JASP – бейзовский анализ таблиц сопряженности. https://jasp-stats.org/; 
StatXact -8 – доверительные интервалы для коэффициента сопряженности. http://www.cytel.com/software/statxact; G*Power — анализ стати-
стической мощности [17]. http://www.gpower.hhu.de/; pwr — основные функции для анализа мощности. https://cran.r-project.org/web/packages/
pwr/index.html; MOVER-D.xls — ДИ для разности долей [29]. http://medicine.cf.ac.uk/primary-care-public-health/resources/; калькулятор пред-
сказательных интервалов для P-значений [23]. http://www.nature.com/mp/journal/v19/n12/extref/mp2013184x1.xls; LePrep — вероятности вос-
произведения. http://lmrs.univ-rouen.fr/Persopage/Lecoutre/PAC.htm.
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дование с такими же объемами выборок, то новое 

значение p
obs

 может получиться как очень малым 

(10–6), так и очень большим (0,83). Об отсут-

ствии сколько-нибудь существенного различия 

между сравниваемыми группами свидетельствуют 

также оценки нижней границы для апостериорной 

вероятности нулевой гипотезы P(H
0
|D)>0,32 и 

интервальная оценка достигнутой мощности ис-

пользованного критерия. Нижняя граница мощно-

сти (1–β)
L
=0,18 далека от приемлемого для мощ-

ности значения 0,8.

Таким образом, все эффекты, сообщаемые в 

обсуждаемой работе, оказываются статистически 

незначимыми.

К этому следует добавить, что выборка людей, 

не находившихся в Ленинграде в годы блокады, не 

может служить («чистой») контрольной группой. 

Если бы они подверглись воздействию условий 

блокады, то невозможно заведомо сказать, кто из 

них и с какими генотипами выживет. Это означа-

ет, что схема (дизайн) эксперимента не является 

схемой «случаи–контроли» (case–control), а схе-

мой, которую принято называть «случаи–когорта» 

(case–cohort, синонимы: case–base, case–popula-

tion). По существу, эта когорта является смесью 

субъектов, потенциально выживших и погибших, 

и их соотношение в такой смеси невозможно оце-

нить, поскольку для их различения нужен некий 

«диагностический тест». Поэтому, строго говоря, 

контролем должны были быть образцы ДНК ле-

нинградцев, скончавшихся от голода в блокаду. 

Возникает неразрывный порочный круг, и постав-

ленная авторами задача фактически заведомо не 

имеет решения.

Корректный гармонизированный статистиче-

ский анализ результатов работы И. В. Поляковой 

и соавт. убедительно свидетельствует, что, вопреки 

мнению авторов, распределения генотипов у жите-

лей блокадного Ленинграда и у жителей Северо-

Западного региона России статистически неразли-

чимы по всем пяти изученным генам. Основными 

причинами ошибочных выводов авторов являются 

пренебрежение проблемой множественных сравне-

ний и принципиальная невозможность сформиро-

вать адекватную контрольную группу.
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N. N. Khromov-Borisov

CORRECT STATISTICAL ANALYSIS OF GENOTYPE FREQUENCIES FOR UCP AND PPAR GENE FAMILIES 
IN RESIDENTS OF BESIEGED LENINGRAD AND THE CONTROL GROUP

R. R. Vreden Russian Research Institute of Traumatology and Orthopedics, 8, ul. аkad. Baykova, 
St. Petersburg 195427; e-mail: Nikita.KhromovBorisov@gmail.com

Correct harmonized statistical re-analysis of the data published in this Journal by I. V. Polyakova et al. 
(2014) clearly shows that, contrary to the authors’ opinion, the distribution of genotypes among residents 
of besieged Leningrad and the residents of the North-West region of Russia appeared to be statistically 
indistinguishable in all fi ve genes studied. The main causes of the erroneous conclusions of the authors 
are neglecting the problem of multiple comparisons and fundamental impossibility of sampling adequate 
control group. A scheme for harmonized statistical analysis of such data is presented. It implies not only 
frequentist but Bayesian point and interval estimates for genotype proportions and their differences, for 
fi xation index (coeffi cient of inbreeding) FIS, for the effect size φ based on χ2 statistic (contingency coef-
fi cient) and for the achieved power (1 – β), as well as estimates of posterior probabilities for the null hy-
pothesis P(H0|D), Bayes factors BF01, observed p-values, pobs, with the prediction intervals, and p-values 
adjusted for the multiplicity of null hypotheses tested (PS).

Key words: survivors of Leningrad siege, genotype frequencies, statistical analysis, fi xation index, 
effect size, statistical power, posterior probabilities, prediction intervals, adjustment for the multiplicity 
of comparisons, Bayes factor




