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FGREORD . | .

Dette arbeidet er eit referat eg skreiv frd ei seminarrekkje
eg hadde ved Pecdagogisk Forskningsinstitutt vadrsemestret og
haustsemestret 1967.

Tittelen har kome til etterpd. Nemningane spesifikk og generisk
reliabilitet er henta fra Lord og Novick: Statistical theories
of mental test scores, som kom i bokform i 1968, og dei dekkjer
omgrepet klassisk reliabilitet og det som pd engelsk-amerikansk
er kalla generalizability. Terminologien ser ikkje ut til 4 ha

stabilisert seg i litteraturen, Sjslv synest eg det kan vera om
& gjera at vi ved den terminologien vi tek i bruk, f&r fram
kontinuiteten fri klassisk til moderne testteori, Det lukkast
ikkje godt om vi bruker reliabilitet og generalizability. Eg
sdg gjerme at omgrepet reliabilitet ogsd kunne brukast innanfor
nyare testteori, men di sjelvsagt med eit tenleg modifiserande
adjektiv for badde klassisk og moderne teori. Spesifikk og
generisk reliabilitet tykkjest vera godt brukande.

Det kan vera nyttig & ta med eit noko lengre sitat frd Lord og
Novick's kapittel 8, for om mogleg & gjera det meir intuitivt
kX14rt kva skilnaden pd spesifikk og generisk testteori er. Vi
siterer frd innleiinga til kapittel 8:

Consider an examiner who has obtained one measurement on each
of a number of people, If he is perfectly satisfied with his
measurements, that is, if he feels that the score of each
individual accurately represents the psychological variable
that he is trying to measure, then he will see little reason
to concern himself with mental test theory and he will proceed
to use the scores as they are,

On the other hand, the examiner may feel that these scores
may slightly mlsrepreoent the abilities of the individuals
being measured. For example, he may feel that the scores might
have been different if a diffcrent but equally satisfactory
test had been used, or if the test had been administered at a
different time or under different conditions., In this case,

the examiner will be interested in something other than the
test scores that he has at hand.........

In Chapters 1 through 7, we assumed thaiﬁhe variable (ability)
of immediate interest to the examiner can be defined as the
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expected value of the measurement he has obtained, the ex-
pectation being taken over the (hypothetical) set of all
parallel measurements. In Chapter 7, we called this expected
value the specific true score, to distinguish it from other
kinds of true scores. The present chapter is concerned not
only with situations where it is impossible for practical
reasons to obtain parallel mcasurements, but also with situ-
ations where it is undesirable for logical reasons to define
true score in terms of any single test form,

The examiner who chooses to study the specific true score is

in effect making the following assertion: "If I were allowed
more Testing time to obtain a single total score for each
examinee, I would choose to administer a longer test made up

of forms identical (or tau-equivalent) to the form actually
administered, insofar as this were possible without having
experimentally dependent errors of measurements." Most examiners
would not really wish to utilize additional testing time in this
way, however, They would feel that the "true score" in which
they are interested has aspects not covered by -the items in the
test actually administered, aspects that they would wish to
cover if additional testing time were available, If they were
able to administer several additional test forms in the addi-
tional time, obtaining a single total score, it would not dis-
turb them to know that some of these forms were a little more
difficult than othérs or measured along slightly different
dimensions, so long as they were sure that each form measured
important aspects or manifestations of the psychological
variable under S'b'udy. R

‘The simplest situation to consider is the one in which the
examiner conceives of a pool or population of nominally paral-
lel test forms and defines his true score as the expected score
over this population of forms...eeeee.

The notion of generic true score is implicit in any approach
to the analysis of repeated measurements by analysis of variance
components, The model studied in Chapter 7 is a special case
in which the test forms effect is assumed to be zero. For many
practical applications this simpler model is entirely adequate.
The idea of using a generic true score has been developed and
is strongly advocated by Cronbach and his. associates; the
reader might see Rajaratnam (1960), and also Cronbach, Gleser,
and Rajaratnam (1963). They do not use the term generic but
speak of generalizability, whereas we use the older term
reliability.

I det opphavlege referatet var det eit 7. kapittel om ein
kovariansmodell for G-estimering av ikkje-stratifiserte komposita.
Dette har eg ikkje lenger med etter som det er skrive ut som

eit sjelvstendig bidrag: Coefficient alpha and the expected
variance~covariance matrix of random composite measurements,1970.

I det same kapittel 7 var det peika paA el vidare modellutvikling
for stratifiserte testar, Dette er gjort 1 The structure of
generalizability theory for hierarchically stratified tests,1972.
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Referatet er elles i si opphavlege form., Forandringar burde
sikkert gjerast. Med tanke pd el eventuell omarbeiding og

4 jour-fering er eg sjelvsagt takksam om dei som les dette
referatet,kan koma med framlegg til forbetring, kritisera og
peika pd feil som\Btte vera gjorde,

Av tekniske grunnar er det greske symbol, lite sigma, skriven

@ og ikkje som det burde vore skrive, &, Det er & vona at dette
ikkje vil bli til bry for lesaren.

Oslo i januar 1973.

Hans-llagne Eikeland
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1, Innleiing,

1.1 Reliabilitet og validitet

Vi kan trygt seia at reliabilitet og validitet er dei to sentrale omgrep
i testteorien, I klassisk teori er desse omgrep identifisert med inter-
form korrelasjonar og testkriterium korrelasjonar (Cronbach, Rajaratnam,
Gleser (1963), 137).

Vi har rekna og reknar framleis validitet viktigare enn reliabdbilitet,

med rette ndr vi ser reint praktisk pi testing, Deil fleste av oss veit
nok at validiteten har ei svre grense sett av reliabiliteten, Men dette
er akademisk kunnskap, kontraintuitiv meir enn intuitiv. Det kan vera

p& sin plass i blant & minna om at reliabilitet er nedvendig for validite}

om enn ikkje nok,

T ein statistisk analyse av eit vel tilrettelagli psykologisk eller
pedagogisk eksperiment vil ein signifikans fortelja oss at det er god
grunn til & tru at det observerte resultat kan tilskrivast systematiske
p&verknader, Det ligg d& paliteleg informasjon i resultatet, som vi
reknar med har si forklaring i den uavhengige variable i eksperimentet og
ikkje i andre ukontrollerte systematiske pdverknader, Eit ikkje-signi-
fikant resultat fortel oss at den observerte variasjon, ofte ein
differense, kan vera sikalla feilvarians, ein varians frd tilfellelege
og/eller ikkje-enskte variasjonskjelder, Vi har sdleis ikkje grunn til &
tru at resultatet gjev oss pdliteleg informasjon, i vir samanheng.

Parallellen frd eksperiment til test er klir: Reiiabiliteten kan opp-
fattast som ei signifikanspreving av individuelle differensar, Er relia-
biliteten "hog nok'", reknar vi med at dei observerte differensane 1 stor
grad skriv seg frd systematiske variasjonskjeldér og at dei ikkje i sarleg
grad er bestemte av tilfellelege og ikkje-enskte piverknader, Niar ein
reliabilitetskoeffisient gjev oss den informasjon at systematisk

variasjon i stor grad kan forklara dei observerte individuelle differone-
ane, er dette & oppfatta som eit klarsignal til & gé vidare og freista

& finna den psykologiske meining i desse systematiske variasjonane, D&

er vi over i valideringsproblematikken,

Det vi no har sagt om reliabilitet og validitet, er berre ein forste
grenseoppgang mellom desse to grunnleggjande omgrep.



1,2 Teikn pd tidskifte i testteori

Ting tyder p& at med den nyorientering som er i ferd med & skje i test—~
teorien, vil reliabilitetsomgrepet, eller eit reformulert reliabilitets—
omgrep, koma til & bli meir likestilt med validitetsomgrepet,

Vi har hatt berre ein grunnleggjande teori i testing, Det er den
Spearman og Brown, kvar for seg, utvikla i det ferste tidret av dette
hundredret. Andre har fort denne utviklinga vidare, men vi kan ikkje
seia & ha fitt noko fundamentalt nytt,

Like fram til midt i 50-8ra skjedde det ikkje noko radikal nyorientering,
Men d& tok ting til & skje. Det starta med validitetsomgrepet,

Construct validity er ei nyskaping i testteorien og kom truleg som )
resultat av misneye med sd einsidig & knyta validerihga av ein test til

eit kriterium som ofte er eit mykje mangelfullt kriterium,

Construct validering kan kort og noko upresist karakteriserast som
validering ved hypotesepreving, Ei slik validering vil i mykje stoerre
grad enn tradisjonell valider{ng bli eit samspel mellom teori, fantasi
resonnering og obvservasjon, Validitetsomgrepet har fatt noko meir
spekulafivt over seg, men det er framleis under streng empirisk kontroll,

Det er forunderleg kor lett det gjekk & f& det nye validitotsomgrepet
akseptert, Det skjedde faktisk for den teoretiske presentasjon av om-
grepet, Technical Recommendationsfrd 1954 rddde til & ta i bruk construct
validering. Den teoretiske utgreiing kom forst i 1955 (Cronbach og

Meehl (1955))., Med construct validering er testpsykologien vorten meir
teoretisk enn fer, og mindre operasjonistisk, Denne utviklinga ser ut

til &8 g8 igjen i det som skjer med reliabilitetsomgrepet just no.

I 1966 kom revidert utgldve av Technical Recommendations, no under nytt
namn Standards, altsi meir imperativt emn i 1954, Her skal visstnok alt
1 alt ikkje vera serleg mykje nytt i heve til TR 1954 (Ed Ps Ms (1966)).
Likevel er det all grunn til & merka seg det som er sagt om reliadbilitet,
Som vi alle kjenner til er reliabilitetstypane stabilitet, ekvivalens,

internal consistency og stabilitet og ekvivalens innarbeidde omgrep bide

teoretisk og praktisk, Desse omgrep er det i Standards gjort framlegg
om & sleyfa, og det vil sikkert koma noko uventa pd mange. Dette minner
ikkje lite om det som skjedde med validitetsomgrepet i Tecknical
Recommendations frd 1954, Den gongen vart construct validering
rekommendert til praktisk bruk utan & vera forebudd i sarleg grad. No
blir tradisjonelle reliabilitetstermar tilrddd & takast ut av bruk, og

mange vil nok synast at ei sd vidt stor forandring er lite ferebudd,
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Grunnlaget for denne rekommendasjonen finn vi i den nyorienteriﬁg vi i
dei aller seinaste &r har kunna merka innanfor reliabilitetsforskning,
Denne nyorienteringa kan kanskje forst og fremst tilskrivast Cronbach
og hans medarbeidarar som frd 1963 og utetter har publisert ein del

artiklar om generalizability, Det er eit nytt omgrep som:representerer

el vesentleg reformulering av reliabilitet i tradisjonell forstand, Ser
vi historisk pd reliabilitetsomgrepet, vil vi likevel kunna finna at
generalizability har reter langl tilbake,

Dei tendensar til nyorientering vi her har nemnt, kjem truleg til & f3
ei forebels avrunding i eit omfattande testteoretisk verk som er under
forebuing av F,M, Lord og M,R, Novick ved Educational Testing Service,
Boka f&r tittel "Statistical Theories of Mental Test Scores' og har ei
tid vore tilgjengeleg i stensil,

Til no har Gulliksens "Theory of Mental Tests" frd 1950 vore standard-
verket i testteori, Med den boka md vi truleg kunna seia at klassisk
testteori kulminerte i og med at Gulliksens bok ikkje berre byggjer pé
dei matematiske modellane som kan forast tilbake til Spearman og Brown,;
og som er restriktive i den forstand at dei set mykje strenge statistiske
krav til data, men Gulliksen tek i tillegg ogsd med ekstramatematiske

restriksjonar,

Medan Cronbachs generalizability er ein ny teori som i stor grad byggjer
pd ikkje-restriktive krav til materialet og som i s& mdte poengterer eit
brot med tradisjonell testteori, ser det ut til at Lord og Novick godtek
bdde klassisk teori og generalizability som matematiske modellar og ut-
viklar dei side om side, Det er grunn til & merka seg at Lord og Novick
reknar med at deira bok vil koma til & avleysa Gulliksen som standardverk

i testteori,

Plan

Vi skal i det som felgjer, sj& narmare pd det som har skjedd i testteorien
i dei seinare &r og som ferer fram mot den nye teorien som er kalla
generalizability, For & f&8 perspektiv pd denne utviklinga skal vi starta
med nokre generelle milingsteoretiske synapunkt og ein historikk over
reliabilitetsomgrepet fer vi tek for oss den nyorientering som endar opp

med ein ny reliabilitetsteori,

Det er grunn til & poengtera at denne utgreiinga ikkje tek sikte p4 &
dekka Lord og Novick, Vi kjem nok til & l8na ein god del synspunkt fri
dei, men det blir spreitt og lite systematisk, Medan Lord og Novick
prover & integrera klassisk tcori og generalizadbility, vil vir fram-

stilling sikta mot det som skil generalizability frd klassisk teori.
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2.1

Nokre genereclle mdlingsteoretiske syrispunkt

Deterministiske og probabilistiske modellar

I testteorien stér vi framfor det problem & rekna ut om rdd er, eller i
alle hove & estimera i kor stor grad variasjonen i testskdrane, den
avhengige variable, kan forklarast ved ein eller fleire uavhengige
variable (systematisk variasjon), For & koma ut av dette problemet m&
vi ha ein matematisk modell som, s& langt r&d er, er isomorf til vare

empiriske observasjonar,

Vi skal sj& pd to slike matematiske modellar: Den eine kallar vi ein
deterministisk modell, den andre ein probabilistisk. Den deterministiske
kan 834 slik ut i generell form: x = £ (s), Her er x ein avhengig
observerbar variabel og s ein eller fleire uavhengige variable, observer-
bare eller ikkje observerbare, og f ein funksjon som relaterer x og 8,
Modellen seier at ndr vi veit verdien av s s& veit vi og verdien av x,

I dei fysiske vitskapane kan denne modellen vera realistisk nok. I mange
heve er x praktisk talt bestemt av s, slik at det er berre lite av
variasjonen i x igjen som ikkje er bestemt av s, Denne restvariasjonen
kallar vi gjerne residualen., I gagnet kan ein slik modell vera tenleg,
endd om vi i namnet sjeldan kan seia at ein deterministisk modell er den
korrekte,

I psykometrien er ein deterministisk modell ikkje tenleg, fordi vi der
korkje i namnet eller gagnet kan rekna med at vAre empiriske observasjona:x
let seg forklara ved systematisk variasjon &leine, Vi ventar ein ikkje
uvesentleg residual, Difor har vi bruk for ein modell som reknar med bide
systematisk og ikkje systematisk variasjon., Ein slik modell kallar vi
ein probabilistisk modell, Vi kan skriva modellen i generell form:

x = f(s) + r, I denne modellen har vi f&tt med ein r som kan karakteri-
serast som eit kompositum av effektar som ikkje har samanheng med den

uavhengige variable,

Denne probabilistiske modellen krev ein teori om residualvariansen, ein

feilteori seier vi gjerne, Vi siterer Coombs (1966):

"The process of constructing a correspondence between an empirical
relational system and a numerical system is measurement, But there are
implications in the formal numerical relational system which imply
corresponding observations in the empirical relational system.,, As is
well known this empirical implication is commonly violated so one has a
correspondence which is not perfect, Those ompirical observations which
violate implications of the model are called errors ++vee Hence any
application of a measurement theory requires an error theory which permits
establishing a correspondence between the measurement theory and the
empirical observations when the correspondence is imperfect and which
simultaneously, then, describes the errox",
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Eit sentralt problem i testteoriens meir enn 60-&rige historie er
nettopp dette korleis ein adekvat feilteori skal formast ut,

M&ling per definisjon

Ein viktig ting & merka seg er dette: Ein eigenskap ved fysiske ting

er som regel handfast og kan mdlast direkte. Denne form for m&ling blir
gjerne kalla fundamental maling (Torgerson (1958)). Annleis er det med
del psykologiske eigenskapar som vi enskjer & mdla, Dei er alt anna

enn handfaste, Ein psykologisk eigenskap, ein dimensjon eller eit trekk
om vi vil, er i forste omgang eit hypotetisk comstruct, ein definert
dimensjon, Denne dimensjonen mi eksplikerast., I vAr samanheng vil det
seia & definera 4tferd som vi reknar med kan spegla av denne tenkte
dimensjonen, Endeleg m& vi fram til konkrete testsampel (items) som
representerer vdrt definerte Atferdsunivers, Vi seier d& at det hypo-
tetiske construct er operasjonelt definert ved tesfsampelet. Av dette
skulle det g& fram at det vi kallar mdling i psykologien i grunnen ikkje
er mdling i det heile, Denne form for mdling blir ofte nemnt indikering.,
Torgerson (1958) bruker termen "measurcment by fiat" eller "measurement
by definition", Det knyter seg mange refleksjonar til mdling pér
definisjon, Torgerson har ein del tankevekkjande synspunkt som vi
giterer (Torgerson (1958), 23-35):

"There is little we can say about meagurcment by fiat, since it depends
80 heavily on the intuition of the particular experimenter, One thing
should be emphasized, however: there is certainly nothing wrong or
logically incorrect with the procedure ....... It has led to a great
many results of both praotical and theoretical importance. For example,
a major share of the results of the field of mental testing and of the
quantitative assessment of personality traits has depended upon
measurement by fiat, Measurement of morale, effeiciency, drives, and
emotion, as well as most sociological and economic indices, is largerly
measurement of this type",

"In all these cases, one or more observable properties are selected
which on a priori grounds are judged to be related to the concept of
interest, A measure of the observable property itself or of a simple
or weighted sum of several such observable properties is taken as the
measure of the concept of interest',

"The major difficulty with measurement by fiat is the tremendous number
of ways in which such defined scales can be constructed. We might
measure the strength of food drive by the number of hours of food
deprivation, by the amount of shock an animal is willing to take in
order to reach food, by the amount of weight lost during a particular
period of deprivation, and so on'".

"In the field of mental testing, the possibilities are enormous, We have
only to consider that, since any single arithmetic problem can be
considered to be a indicant of arithmetic ability, any combination of any
number of arithmetic items, presented orally or written, can be taken as
the defined measure of this ability, Fach is a separate explication

of an initial concept of aritmetic ability., Although subsequent investi-
gations may establish that many lead to virtually the same result and
hence may be considered to be equivalent operational definitions of tho
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same concept, many will alsa lead to quite different results, in which
case they are operational definitions of different concepts, The same
state of affairs occurs as well in measurement of attitudes and

personality traits, sociological and economical indices, and the like",

"Since there are so many possibilities, since such scales cohe se cheap,
the confidence in any particular explication of this type can be

expected to be low, As a result we csannot always blame the theoretician
for rejecting the explication rather than his model when the experimental
results do not go in the direction indicated",

Desse refleksjonane omkring mdling per definisjon har viktige implikasjonar

i reliabilitetsforskning, og vi skal sj8 nermare pd dei ved seinare heve,

XKonstans

I fysisk mAling kan vi rekna med at det som skal mélast i stor grad er
uforanderleg eller at dei vilkdr som forer til forandring, er kjente slik
at desse kan haldast under kontroll, Difor er det zod meining i repeterte
mdlingar, I psykometrien derimot er "gijenstanden" for mAdling alltid meir
eller mindre foranderleg., Det exr difor vanskeleg for oss & fi ta2k i ein
mélingsfeil som gAr pd presisjonen i & mdla ein konstant "gjenstand",

Pin m8lingsfeil i psykometrien m& i praksis bli ein kombinasjon av
mélingsfeil og funksjonsfluktuasjon, Berre reint hypotetisk kan vi
definera oss fram til det som med rette médtte bera namnet mllingsfeil,

Eksperimentell independens

Suksessive mi3lingar i fysiske vitskapar kan seiast & vera uavhengige i

den forstand at ei ferste mdling ikkje nedvendigvis verkar inn p& ei

andre mldling. I psykometrien kan vi berre reint teoretisk postulera
uavhengige repeterte mdlingar, men vi har ikkje smrleg god grunn til &
tru at dette er sant, BAde minne om feregldande m&ling og dette at ei
mdling kan feora til forandring av det som skal mdlast ein andre gong, gjer
at postulatet om eksperimentell independens ikkje er sarleg plausibelt,

Nar vi s8leis korkje kan rekna med konstans eller eksperimentell
independens, er det forstleleg at vi ved repeterte mdlingar ikkje kan f&
ein uhilda mllingsfeil og s8leis heller ikkje ein reliabilitet av mile-
instrumentet per se, Vi kan ikkje observera ein tests reliabilitet i den
meining som er vanleg ndr det er tale om instrument i fysisk miling,

Ellers er omgrepet m&lingsfeil mykje uklart,
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Klassisk testteori,

Dot tradisjonelle reliabilitetsomgrepet

Ein historisk studie av reliabilitetsomgrepet fr& Spearman og Brown

til i dag vil noksd sikkert enda opp med eit totalinntrykk av omgrepet
som er alt anna enn kldrt, Den enkelte kan skriva greitt og forstieleg
om problemet ut frd sin definisjon av omgrepet, Men den meining
reliabilitetsomgrepet fir, ber merke etter utgangspunktet, Nir sd ut-
gangspunkta er mange, blir det ogs& mange meiningar om reliabilitet,
Tryon skreiv i 1957: "If an investigator should invent a new psycho~
logical test and then turn to any recent scholarly work for guidance

on how to determine its reliability (Tryon viser til Guilfords
Psychometric Methods som deme), he Would confront such an array of
different formulations that he would be unsure about how to proceed,
After fifty years of psychological testing, the problem of discovering
the degree to which an objective measure of behavior reliably differ-
entiates individuals is still confused" (Tryon (1957), 229).

Det er likevel misvisande, vilkdrslaust, & seia at reliabilitetsom-
grepet er ukllrt, Usemje om reliabilitetsomgrepet gjeld ferst og fremst

innhald og ikkje form,

Vi har tidlegare sagt at reliabiliteten gir p& den systematiske varia~
sjon 1 dei observerte individuelle differensane, A finna den systematiske
varians er eit spersmidl om & kunna dekomponera totalvariansen eller &
finna fram til variansstrukturen, Det er reliabilitet p& eit formalt
plan, NAir vi vidare skal definera kva vi legg i systematisk varians,

44 er det spersmll om innhald, og d& er det rom for mange definisjonar,

Reliabilitet i klassisk meining har ein syntaktisk definisjon som er
bunden av det testteoretiske grunnlag, Har vi godfeke eit teoretisk
utgangspunkt, md vi ogsd godta visse konsekvensar av dette utgangspunktet,
Vi har for sagt at det teoretiske grumnnlaget i testpsykologien har vore
det same i 60 8r, Det vil seia at den grunnleggjande modellen gir igjen

endd om synet p& innhaldet i reliabilitetsomgrepet kan variera,

Innhald i reliabilitetsomgrepet impliserer eksperimentelle framgangsmitar

til & skaffa test-data til vegar, Ein formell modell skal realiserast,
Ei form skal fyllast med innhald, Det er pi dette semantiske cller

operasjonelle plan det har s& lett for & bli usemje om reliabilitetsom-
grepet, Kvar fyller forma med sitt innhald, for di strukturmodellen kan

passa pd ulike eksperimentelle framgangsmitar,

Vi trur det er viktig & poengtera dette: Det syntaktiske reliabiliteto—
omgrepet er ein konsekvens av testeorien og er s& langt godt som eintydig,

Det semantiske reliabilitetsomgrepet derimot, har vore og er uklirt,
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I tur og orden skal vi sj& pd reliabilitetsomgrepet ut frd denne

systematiseringa,

3,1.1, Syntaktiske definisjonar

Eit sentralt omgrep i klassisk reliabilitetsteori er sann skire (true
score), P& grunn av "unoyaktig" mdling tenkjer vi oss at den observerte
skdre, X, redusert med ein feilskire, E, gjev oss den sanne skdre, T.
Dette kan vi skriva slik:

X=T+E (Fl)

Den sanne skfre kan ikkje observerast og er difor ikkje sjeldan sett pd
med skepsis, "The concept of true score appears to raise some philo-
sophical problems because often the true score cannot be directly
measured, Certainly direct measurement is necessary in sciencej
generally, however, scientists do not insist that all concepts in a
science must be directly measureable, Rather,....... it is sufficient
that all concepts be related syntactically to other directly measureable
concepts" (Lord and Novick (1966), 37).

Vi skal her skilja mellom det vi kan kalla to ulike tradisjonar i syn
pd sann skire, BEin kan det hova & kalla ein Spearman-Yule tradisjonj

ein annan ein Brown-Kelley tradisjon (Tryon (1957), 230, Ghiselli
(1964), 219).

3.1,1,1., Spearman-Yule tradisjonen

‘Det syn p& sann skire denne tradisjonen representerer, har nyss fé&tt
namnet det platoniske synspunktet (Sutcliffe (1965), ).
Synspunktet glr tilbake til Spearman og er fort vidare av Yule, m,a.
i hans larebok i statistikk frd 1922,

Spearmans grunnleggjande konstruksjon i den kjente 1910-artikkelen
postulerer ein konstant skdre som for same person gdr igjen fr& test
til test nidr test;ne er tonkt & mdla det same, Spearman seier:

"X1, X2, 40e® 3*4,, x + dp, where x is the underlying regular
measurement, while the ds are superimposed accidental components"
(Spearman (1910), 289)., Dette synet p& sann skdre er truleg treffande
karakterisert som eit platonisk synspunkt, Det byggjer pi et postulat

som korkje kan verifiserast eller falsifiserast,

Spearmans utgangspunkt i ein definisjon av sann sklre og feilskfre forer
til konsekvensar for del statistiske eigenskapar ved testane, NA&r sann
gkdre er gjennomgdande over testar og feilsklren er definert som ein

slumpskidre, fir dette folgjande konsekvensar:
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ai:oi‘ (X=T+E, X' =T +E') (F2)

va = PXXII = px1xn = asese
Dette seier at feilsk8ren er ukorrelert med sann skire og med feilskire
p& ein annan test, at variansen er den same frd test til test, endeleg

at interkorrelasjonane mellom slike testar er alle like, Testar med lik

varians og like interkorrelasjonar kallar vi parallelle testar,

Den observerte skirevarians for ein test kan etter Spearmans definisjon

skrivast slik:

2 2
inZNI = i(tge)—t@i+0§ (FB)

7]

Dette vil seia at total testvarians (observert skérevarians) er ein sum
av to komponentar, variansen av sanne skirar og variansen av feilskdrar
eller feilvarians, Med berre ein test er det urfd & bestemma kor stor
den sanne eller, om vi vil, den systematiske variansen er, difor heller
ikkje kor stor del av den observerte varians som kan tilskrivast
sytematisk varians, Vi har tidlegare sagt at forholdet mellom systematisk
og observert varians kan std som definisjon av reliabilitet, Med to
testar, som per konsekvens av definisjonen av sann skdre og feilskdre
blir parellelle, kan vi ved korrelasjon koma fram til eit estimat av den
ikkje-observerbarc sanne skirevarians ved observerbare storleikar,

Vi skriv: ‘

. & _xx! . = (t+e) (t+e')
PXX' Naxax, N@xex,

T /M + S te/N 4+ T te'/N+ 5 ca!/N
) °x%x1

(F4)

Det forste uttrykket i teljaren i (P4) er samn skfirevarians, dei tre
andre er kovariansuttrykk og blir alle null etter (F2). 0y0x, 1

- 4
nemaren i (F4) blir etter (F2) 1lik oi, alts& 1lik observert skirevarians,

Etter dette kan korrelasjonen mellom parallelle testar skrivast:

PXXI P W (F5)

dvs, korrelasjonen mellom to testar, her parallelle per konsekvens,
gjev oss forholdet mellom sann sklrevarians og observert sklrevarians

i ein slik test,



R~ 10

(F5) kxan ogs& skrivast slik:

og = o§ Pxx! ' (r6)

Etter (F6) blir sann skirevarians i ein test 1lik produktet av observert

skrevarians i testen med korrelasjonen mellom parallelle testar,

3,1,1,2, Brown-Kelley tradisjonen,

Det platoniske element i synet p& sann skire i Spearman-Yule tradisjonen
har gjort det vanskeleg for mange & godta omgrepet, Det let seg hoyra &
tala om den sanne vekt av ein stein eller den sanne avstand mellom to
punkt, "This conception of true score does not, however, generally
provide a satisfactory axiomatic basis for psychological theories since
these theories are typically based on unexplicated, inexact constructs"
(Lord, and Novick (1966), 39)

Spearman startar med & definera sann skidre og feilskire, medan Brown

tek utgangspunkt i ein definisjon av parallelle testar, Dette utgangs-
punktet blir vidare systematisert av Truman Kelley, m,a., i den kjente
statistikkboka hans fr& 1924 (Tryon (1957, 231), Dette synet postulerer
at parallelle testar har lik varians og like interkorrelasjonar, Saman
med dette utgangspunktet gir eit meir operasjonelt syn pd sann skire,
Ghiselli byggjer ein av sine reliabilitetsmodellar p& eit liknande ut-
gangspunkt, som han kallar "an eclectic concept of true scores and

parallel tests", Han seier: "For some the notion of random error

and the assumptions involved in the theory of true and error scores are
too restrictive and tenuous, and therefore they prefer to approach the
matter of reliability of measurement from a similar but more eclectic
point of view, In this concept true scores are not oconceived of as some
quality inherent in the individual, but are merely taken as the average
of an individual's score over an infinite number of parallel tests,
Again true scores are an intellectual construct since we could never
obtain scores of an individual over an infinite number ofﬁests, but the
construct is different from that of true scores in the concept of true
and error scores" (vir Spearman-Yule tradisjon) (Ghiselli (1964), 230).

Trass i at omgrepet sann skire kan te seg som eit urealistisk og mystisk
omgrep slik at vi'gjerne sdg vi kunne greia oss det forutan, ser det
likevel ut til at vi m& ha det med i ei eller anna form. Om vi tenkte &
koma oss unna omgrepet ved forst & definera parallelle testar, tok vi
feil; for sann skidre blir no ein konsekvens av definisjonen av
parallelle testar, Men omgrepet er ikkje lenger platonisk, No er det
rett og slett ein aritmetisk middelverdi, Lord og Novick seier at deira

synspunkt "regards the notion of true score when given proper definition
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as a very useful one conceptually and holds that many important practical
results can be obtained by basing a theory of measurement on this
concept, This is not metaphysics; we do not intend to produce a theory
of measurement containing innumerable statements that are incapable of
practical verification, The notion of true score is used because it yields
tangible implications that can be verified in actual practice"

(Lord and Novick (1966), 37-38).

Med utgangspunkt i parallelle testar og eit operasjonelt syn p& sann
skre skal vi no sj8 korleis vi kan estimera den sanne sklrevarians for
endd ein gong & freista koma fram til eit mdl p& reliabilitet, Vi kan
framleis ikkje rekna ut nokon sann skdrevarians etter som vi aldri har

tilgjengeleg eit uendeleg tal testskérar,

Vi tenkjer ess at vi for kvar person kan f& tak i den sanne skire ved &
summera alle k skdrane i universet av skdrar og si dividera med k, Vi
er vidare interessert i & finna variansen til desse sanne skirane som no
er uttrykt ved aritmetiske middelverdier, Vi er likevel klAr over at
dette ikkje let seg gjera direkte: Middelverdiane er ikkje tilgjenge-
lege, vi m& f& eit uttrykk for dei ved kjente storleikar,

Det let seg lett visa at kvar persons middelverdi uttrykt i avvikskire
fr4 total middelverdi kan skrivast som ein sum av avvikssklrar pd dei
enkelte testane, Altsd,

Xytoee oty (F7)

\
X = K

Nar vi kvadrerer begge siden av (F7) og summerer over personar, fir vi

ein kvadratsum:

< 2
2 .= (’1.;';;“‘”‘19 4 (v8)

M

Utviklar vi (F8) og dividerer med N-),fAr vi variansen til middelverdiane,
som i dette tilfelle er variansen til dei sanne sklrane:

T2, (& qterSmrRrInnra2in gl (p)

02.4* =
T i | k2 N-i

Ved & dividera kvar lekk inni parentesen i (79) med Nﬂf&r vi ut ei rekkje

variansar og kovariansar:

2 = Q)g = l""' (012.4'.,4'0

op % =3 (F10)

2+2o

Xk +,,+20

1% P12 k1% P (k1)
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Alle variansane i parantesen i (F10) er per definisjon like, det er og
alle standardavvik og alle korrelasjonar, Difor kan (F10) skrivast slik,
etter som det er k variansar og k (k—l) kovariansar i ein varians-

kovarians matrise: .

2 1 2 2
op = ;-é-(kex + k(k-—l)zx Pxx')

1 2 ,k=ly 2
=% ox +(57)ox Pxxo | (F11)

Nir vi reknar k for uendeleg, blir-l = 0 og-E:l = 1, Difor kan no

k k
(F11) skrivasts
P, = 05 0 i
r ¥ °X XX (F12)
Med utgangspunkt i ein definisjon av parallelle testar finn vi at den
sanne skdrevarians, som ikkje er observerbar, kan estimerast ved produlctet

av observert skidrevarians og observert korrelasjon mellom parallelle

teatar,

Vi har no vist at med to ulike teoretiske utgangspunkt har vi kome fram

til eit og same estimat av sann skirevarians,

(F12) kan ogsé& skrivast:

Pxx: = ' (F5)

© 1 Q
M Y

dvs, korrelasjonen mellom to testar, her parallelle per definisjon, gjev
ogs den sanne sk8revarians i hove til observert skirevarians, Som vi ser,
er vi framme ved (F5).

Konklusjonen p& denne utleiing av syntaktiske definisjonar av reliabilitet
med utgangspunkt i det vi har kalla ein Spearman-Yule tradisjon og ein
Brown-Kelley tradisjon p4 sann skdre, blir d& at begge utgangspunkt endar
med same syntaktiske definisjon av reliabilitet,

"Whereas Spearman based his development on the true-score-plus-error
assumption, Brown began by defining parallel tests, His approach leads
to the same reliability theory as Spearman's, What is postulated by one
is derived by the other; such small logical distinction between the
theories as were once matters for contention no longer seem important,
Whichever starting place is chosen, the true score turns out to be the
limit of the mean observed score as the number of tests becomes
indefinitely large"(Cronbach, Rajaratnam, Gleser (1963), 138).



3¢.1.1.3. Spearman~Brown tradisjonen R .

Bdde Spearman-Yule tradisjonen og Brown-Kelley tradisjonen
definerer reliabilitet som korrelasjonen mellom parallelle
testarjden forste per konsekvens,den andre per definisjon.
Med parallelle testar forstdr vi her at minst to konkrete

parallelle testar finst,slik at reliabiliteten kan reknast
ut ved 4 korrelera to slike testar.

Det er ein annan tradisjon som ogséd definerer reliabilitet
som korrelasjonen mellom parallelle testar,men som berre
krev at vi har ein konkret test for hand.Denne testen md da
vera eitl kompositum,vi kallar,ein test samansett av minst
to komponentar (t.d.halvtestar,subtestar,items),og vi md
setja dei same statistiske krav til komponentane- og relas-
jonane mellom dei som vi tidlegare sette til dei konkrete
testane og relasjonane mellom dei.Dette vil seia at vi no
krev parallelle komponentar.Dersom vi kjenner desse statis-
tiske eigenskapane ved komponentane,kan vi estimera ein
parallell-test korrelasjon mellom dette kompositum og eit
hypotetisk parallelt kompositum.

Det er denne tradisjonen som i szrleg grad er interessant
ndr vi skal preva & dra utviklingslinene fram til ein re-
formulert reliabilitetsteori,generalizability.Tradisjonen
forer tilbake til Spearman og Brown som kvar for seg i eitt
og same nummer av British Journal of Psychology (1910)(den
eine sluttar sin artikkel pid side 295,den andre tek til pd
side 296) utvikla denne kjente Spearman~Brown formelen ut
fra teoretiske rammeverk godt som like,som vi har sett.
Seinare har vi fatt nye formlar,slike som Flanagan,Rulon,
Guttman,Kuder~Richardson,Hoyt og Cronbachs alpha,som alle
heyrer til denne tradisjonen,men som ikkje ‘alle gjer like
restriktive krav gjeldande som Spearman-Brown.

3.17.1.3.1. Dei'originale Spearman~Brown formlane

a) Reliabiliteten til eit kompositum med to komponentar
(Split-half formelen)

Tradisjonen med & korrelera ein konkret test med ein
hypotetisk parallell test tok utgangspunkt i at den kon-
krete test kan delast i to parallelle halvtestar.Spearman
og Brown ville predikera korrelasjonen med ein hypotetisk
test med parallelle halvtestar 3 og 4 nér vi berre har
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data frd ein test med halvtestane 1 og 2.Dei starta med
felgjande krav:

2 2 2 2

P12= P13= P14 P23™ P24™ P3yg
(F13) postulecrer halvtestar med lik varians og like kor-
relasjonar mellom halvitestane,intratest som intertest.Vi

li

(P13)

korrelerer no dei to komposita,den ferste ein konkret test,
den andre ein hypotetisk parallell test:

z(x1+x2)(x3+x4)

P(1+2)(3+4) © N2 (132)° (544) (F14)

Nar vi multipliserer parantesane i (F14),summerer og etter-
pd dividerer med N,fdr vi ut fire kovariansar:

p13@1z3+p14a1@4+p2§?203+p2402ﬂ4

Vi ser av (P15) at ingen av kovariansane i teljaren kan be-

stemmast etter som det berre er kovariansar mellom konkrete

og hypotetiske halvtestar.Men frd (F13) veit vi at alle

variansar og kovariansar er like.Det vil seia at alle ko-

variansar 1 (F15) er like med den bestemmelege kovarlansen

P122195-Ergo kan (P15) skrivast:
4p1291%2

P(1+2)(3+4) < (F16)

2(1+2)
Men variansen i nemnaren i (F16) kan ogsd skrivast som ein
sumvarians.Altsé,
4p122192

(F17)
P(142)(3+4) = z%+z2+2912z1z2 :

Med utgangspunkt i (F13) kan no (P17) reduserast slik:

4P12”1”2 _2pqp

P(1+2) (3+4) = +?P12 % = Tpo (r18)

Dette er Spearman-Browns split--half formel som gjev oss

" reliabiliteten til ein test av dobbel lengd med utgangspunkt
i korrelasjonen mellom dei to parallelle halvtestane.Vi vil
i vdr samanheng gjerne poengtera at det er korrelasjonen
mellom eit konkret test kompositum med komponentane 1 og 2
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med eit hypotetisk parallelt test kompositum med kom-
ponentane 3 og 4.Denne korrelasjonen gjev oss di etter
det vi har sett tidlegare,reliabiliteten til den konkrete
testen.

b) Reliabiliteten til eit kompositum med k komponentar
(Den generelle Spearman-Brown formelen)

(F18) er eit spesialtilfelle av ein generell formel.Den-
ne generelle Spearman-Brown formel gjev oss reliabiliteten
ndr vi forlengjer ein test k gonger,cller sagt p& ein an-
nan midte som er betre i vAr samanheng: Vi korrelerer eit
kompositum (X1+..+Xk) med eit hypotetisk parallelt kom-
positum (X%+..+X£) og set same krav til komponentane og
relasjonen mellom dei som i (F13).Det vil seia:Alle kom-
ponentvariansar,intratest som intertest,er like.Det same
gjeld alle komponentkorrelasjonar.

£ (xqte o ) (xf+e . +x))

PO+ ) (i) 7 N0 (14, ,41)% (11 4. 4k ) 19

N&r vi multipliserer parantesane i teljaren i (F19),fér
vi k2 produktsummar.N&r desse k2 produlktsummane blir

dividert med N,f8r vi like mange kovariansar som alle
er like,men ingen av dei kan bestemmast.Men vi veit at
desse intertest kovariansane er like med intratest ko-
variansane,del er definert like,slik at vi kan bestemma
intertest kovariansane med ein intratest kovarians fré
den konkrete testen.Nemnaren i (F19) er no produktet av
to like standardavvik og kan skrivast som sumvariansen
til den konkrete testen.Altsa,

2

i 1
5 5 (F20)
k0i+k(k—1)pije

2
k Pij@

P+, .4%) (1 1+, 04k') =
i

I (F20) stdr fotskrift i og j for to komponentar fri det
konkrete test kompositum. Etter reduksjon kan (F20)
skrivast slik:

__fPyy
r ' 1 - -
P+, 4k) (1 '+, 04+k!) = T (K 1)p; 5

(r21)

(F21) gjev oss korrelasjonen mellom cit konkret test kom-
positum med k parallelle komponentar og eit like langt
hypotetisk parallelt ompositum.Altsd blir (F21) reli-
abiliteten til det konkrete test kompositum.
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3¢1.71.3.2, Andre split-half formlar

Vi har utvikla SB (Spearman-Brown) split-half formel (F18)
og generell SB formel (F21) pd ortodokst klassiske vilkir.
Etter kvart vart det klart at det let seg gjera & utvikla
alternative formlar som ikkje er fullt s8 restriktive i
sine krav som SB, Vi skal her sj& pd tre alternative split-
half formlar,pd deira forhold til SB og pd deira innbyrdes
forhold.

a) Flanagans formel

Etter Cronbach((1951)300) kan eit 1itt meir liberalt krav
til ekvivalens (parallellitet) spesifiserast slik:

2 _ 2

P(1+2) T P(3+4)

P12%1%2% P13%193% P14°%1947 P23%2%37 £24°2%47 P3473%
(P22) postulerer like kompositumvariansar og like ko~
variansar mellom komponentar,intratest som intertest

(F22)

ellexr intfakompositum som interkompositum.Denne miten

4 definera ekvivalens pd kan ferast tilbake til John
Flanagan (Cronbach(1951)300).Etter denne definisjonen

av parallelle komponentar vil Flanagans split-half for-
mel bli lik (F17),altsd lik SB split-half pd eit visst
steg 1 utleiinga.Dette impliserer at 8B split-half formel
mnd vera eit spesialtilfelle av Flanagans formel.Nir vi i
tillegg til krava i (F22) ogsd kan stetta kravet By = 05 =
g% = o5, d& blir Flanagan lik SB splithalf.Difor kan vi
seia at Flanagan er ein meir generell formel enn SB split-
half.Men vi ber d& ha lagt merke til at vi har lempa 1litt
péd dei klassiske krav.

b) Rulons formel

I ein artikkel i Harvard Educational Review i 1939 gjer
Rulon greie for ecin relativt enkel framgangsmdte til 4
rckna split~half reliabilitct.Rulon reknar ut standard-

avviket til differcnsane X - ng og tek dette stan-

18
dardavviket som eit estimat av standardfeilen til den

totale testskiren.,
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Rulons formel blir gjerne skriven slik:

2

]
d
Vi skal her visa at Rulons formel er ldentisk med

Flanagans.Etter sonm eg er ein differensevarians og
ai ein sumvarians,kan (F23) skrivast:
: 2,2
By 3es) = 1 - AR
1+2)(3+4) ~ 2
_ G 8,420 4,842,
2, 2 2 2
(m1+¢2+2p1291g2)—(a1+92~2p12z1z2) (924)
2, 2
?1+05+2012919

Ved reduksjon kan (F24) skrivast:

i

4p 2,2

12172

P(1+2)(3+4) = 722 (F17)
, B1H95+2p1291%5

Vi er tilbake til (F17),som er Flanagans formel,Rulons

krav er sdleis dei same som Flanagans.Dermed blir ogesé

SB splitwhalf eit spesialtilfelle av Rulon.

¢) Guttmans formel

Guttmans split~half formel ser slik ut:

2,2

Plree) (5+4) = 201 = =) (F25)
. : 2y

Vi skal visa at ogs& denne split-half formelen er

identisk med Flanagan,under ortodokst klassiske vil-

kér ogsfd identisk med SB split-half (F18). (F25) kan

skrivast som felgjer:

2,2 2 2
P(142)(3+4) = (21122 201200 2%9)710y %) (¥26)
+ +4 5
_ _ z1fﬂ2+2p12g1g2
Ved reduksjon av (F26) far vi:
4p1?z1z2
P(1+2)(3+4) = 7272 (F17)
. , 01f02+2p120102

Som vi ser,er vi endd ein gong tilbake til Flanagans
formel (F17).
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3.1e1.3.3. Kuder-Richardsons formel 20

Den minste komponent i eit test kompositum blir gjerne kal-
la eit item.Dersom vi gjer ekvivalenskrav gjeldande for
items,fdr vi eit kompositum samansett av parallelle itcms.
Med dette utgangspunkt let det seg gjera & estimera ein
korrelasjon mellom eit test kompositum med k items ned

eit hypotetisk kompositum som ogsd har k items.Bide intra-
og intertest items er definert parallelle.Det vil d& seia
at alle items har same varians og alle interkorrelasjonar
er like.Det har vore mykje diskutert kva som eigenleg er
dei opphavliege Kuder-Richardson krav.Cronbach,Rajaratnam
og Gleser konkluderer slik i deira korte omtale av KR
(Kuder-Richardson):"Thus the original derivation(s) of
(both KR21 and) KR20 assumed cqual item means,equal iten
variances,and singlefactoredness of items"(CRG(1963)140).
Vi onskjer her & utvikla KR20 pd strengt klassiske krav
for & ha denne utviklinga som ei referanseramme for
seinare diskusjon. ’

Eit test kompositums totalvarians kan skrivast som ein
sum av variansar og kovariansar:

2

2 ézi

a =
X

Nar ekvivalenskrav blir gjort gjeldande,kan (F27) skrivast
slik etter som vi har k variansar og k(k-1) kovariansar:

* Qépijeiaj (F27)

2 .2 2
By = ko f k(k—1)pijzi. (F28)

Vi enskjer no & isolera Py 1 for & finna korrelasjonen,og
vi flr felgjande fasong pd (F28):

02-ko% (720)
Pig = =TT F29
1 x(k-1)ef A
(F29) gjev oss korrelasjonen mellom parallelle items,som
per definisjon cr reliabiliteten til eitt item.Vi har for
hand cit test kompositum med k items og enskjer & estimera
korrclasjonen med eit hypotetisk parallelt kompogsitum.Det
kan vi greia ved 8 nytta den generclle SB formelen:

kpij

PO+, %) (11 +.+k") = 1+(k~1}Pij (r21)
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Vi set no inn (¥29) i (F21) i staden for‘oij og far
felgjande uttrykk:

k(22102 /k (1-1)0%
14(k=1) (85-ko? )/ (k=10

P14, o+k) (14, . +k') =

k(zi—kgg)/k(k~1)ﬂ§

It

5, 55 5

(gi*kzi)/(k—1)z§
2 2 2 2
kaif(zx—kzi)/km

i

2 2 2

(@X~kmi)/(km1)zi
2 2
ox/kzi

2., 2\,
(9X~kgi)k/(k-1)
- 2
°x
2., 2
x_\ 2x7key
() (2
%%
2
ko
= (s ) (1
: : X
(F30) er KR20 i ei 1litt meir generell form enn den opp-
havlege KR20.Vi har ikkje avgrensa var utleiing til berre
4 gjelda items som er skdra dikotomt,slik Kuder og Richard-

son gjorde.Den opphavlege KR20 blir skriven slik:

——
-

!

(F30)

-(
p(1+..+k)(1'+..+k') = (k ) (1- *’z L) (F31)
X
I (P31) er-\piqi summen av alle itemvariansane ndr itens
blir skira 1 eller O.

3:,1.1.3.4., Cronbachs alpha

KR20 i original utleiing og form byggjcor pd svert restrik-
tive krav til data,som vi scer.Det er heilt urealistisk &
rckna med at vi skal kunna stetta kravet om paranllelle
items.Heldigvis er det gong etter gong vist at KR20 byggjer
pd krav som cxr tilstrekkelege men ikkje nedvendige.(3j& t.d.
Tryon(1957))
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Cronbach lanserte i 1951 c¢in gonerell KR20 som han har kal-
la alpha.Cronbach kom ikkje med noko ny ut-leiing av for-
nelen.Han tek alpha for gjeven,og med det utgangspunktet
prover han & gje alpha meining.Cronbachs alpha ser slik ut:

.

\ « 2
K <04
Alpha = (1,-__“1)(1" 2) (F32)
- ex
I neir eklcktisk testteori vil vi no nesten alltid finna
KR20 skriven som (F32).Vi kan ogsd koma fram til alpha ad

variansanalytisk veg.Det var Hoyt(1941) som ferst viste at
vi kan utvikla ein variansanalytisk formel som er identisk
nmed KR20.Det hadde vore heilt p& sin plass & ta med Hoyt i
dette oversynet.Vi skal likevel venta med variansanalysen

til eit seinare heve.Her gjer vi berre merksam pd at Hoyt

heyrer til i denne tradisjonen vi no har for oss.

Det er verdt & merka seg at pd same mite som alpha er
generell i heve til den originale KR20,s8 er denne for-
melen ogsd generell i heve til Guttmans formel(F25).Derson
vi set k = 2,blir (¥32) 1lik (r25).

Vi nemnde at det lenge har vore diskutert kva som er dei
nedvendige og tilstrekkelege vilkdr for utleiing av KR20
eller alpha,som vi no held oss til.Novick og Lewis har i
ein artikkel i Psychometrika (1967) gjeve oss leysinga pé
dette problemet,men det ligg utanfor vAr ramme & gjera
greie for det her.

3.1.1.3.5. Generell Spearman-Brown som eit spesialtilfelle
av alpha

Vi skal til slutt i dette oversynet som gjeld Spearman—
Brown tradisjonen,visa at den gencrelle SB formelen (F21)
er c¢it spesialtilfelle av alpha (F32).Med det fdr vi og
vist kor homogen denne tradisjonen er.Dette poenget har
kone for lite fram i tidlegare litteratur.

Vi skriv KR20 som alpha:

1% 2 BB,
Alpha = (59)(1- —3) = () (E52) (P30)
GX GX
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(zi-iai) i (F30) er totalvarianscn minus swmen av item-
variansane.Men denne differensen er lik surmen av alle
kovariansane.(Sj&4 (F27)) P4 Flanagans vilkdr,alle ko-
variansar like,kan 48 (F30) skrivast slik:

k(k-—1)pijesicaj

- 2 ‘

az.+k(k—1)pijalaa

Alpha = (5

X C13%47%; (P33)
Za +k(k 1)p.

13%1%;

Stoggar vi ei stund ved (F33),vil vi kunna finna likskap
ned Flanagans formel (F17).Vi md ha lov & seia at (F33) er
ein gencrell Flanagan .Dermed blir (F17) eit spesialtil-
felle av (P33).Det skjer ndr k = 2.

Dersom vi gér vidare no,og gjer ortodokst klassiske krav
gjeldande pd (F33),kan vi skriva:

2 2
k™o ko.
Alpha = 137 = T (F21)
ko' +k(k 1)p13 : Pij,

Som vi ser,er vi med utgangspunkt i alpha og klassiske
krav tilbake til (F21),den genereclle SB.

Vi har i dette oversynet vore mest interessert i 4 visa
korleis vi kan estimera ein korrelasjon mellonm eit kon-
kret test kompositum med frd 2 til k komponentar ned eit
hypotetisk parallelt test kompositum ogsd med frd 2 til

k komponentar.Vi har vidare vore interessert i 4 visa det-
te med basis 1 ein systcematisk testteori,her den klassiske
testteorien.

Vi har likevel merka oss at somre av dei formlane vi har
teke for oss,pd eit visst steg i utviklinga kan std som
sjelvstendige formlar med basis i noko lempelcgare krav
enn dei ortodokst klassiske Spearman-Brown krav.Vi aug-
nar her spiren til ein liberaliseringstendens som meir
og meir gjer seg gjeldande ved & vilja lempa pd dei
stronge krav som klassisk teori set til data,urcalis-
tiske krav som dei cr.

Det er demne liberaliseringstendensen vi 1 sarleg grad
snskjer 4 folgja vidare.
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3.2. Semantiske definisjonar

Vadre syntaktiske definisjonar gér alle ut pd at reliabilitet
er korrelasjonen mellom parallelle testar.Vi ber ha det klért
for oss at vi s8 langt berre har definert reliabilitet statis-
tisk.Omgrepet "parallelle testar" er til no definert ved
statistiske kriteria,og berre ved slike.Reliabilitctsomgrepet
har ikkje fa4tt seg tillagt innhald og meining.Det skal vi
freista gjera i det som folgjer.

Dei syntaktiske definisjonane legg ikkje restriksjonar pd
innhaldet i parallelle testar.Innhaldet kan vera identisk,
innhaldet kan vera meir eller mindre ulikt,innhaldet kan vera
heilt ulikt,og vi har framleis parallelle testar si sant desse
testane har lik varians og like interkorrelasjonar.Difor mé& vi
godta at parallelle testar kan implisera minst to applikasjonar
av same test eller av meir eller mindre innhaldsmessig ulike
testar. Det kan vera grunn til & minna om at parallelle testar
ut frd teorien berre set syntaktiske krav og ikkje semantiske.
Dette punktet blir lite presisert i litteraturen,stundom kan vi
f& inntrykk av at ogsd semantiske krav md gjerast gjeldande pad
parallelle testar.Gulliksen seier:"In addition to satisfying
these objective and quantitative criteria (equal means,varion-
ces,and intercorrelations),parallel tests should also be
similar with respect to test content,item types,instructions

to students,etc."(Gulliksen(1950),14) Til dette kommenterer
Cronbach,Rajaratnam og Gleser:"This restriction on content is
nowhecre embodied in the mathematical model of classical theory;
nothing in the classical mathematical assumptions prohibits
each test from having some unique psychological content.Thus a
series of compositions on diverse topics,used to appraise
writing ability,would not have uniform contentjit might none-
theless conform to the mathematical model."(Cronbach,Rajarat-
nom og Gleser(1963),139)

Dei syntaktiske definisjonanc som byggjer pd korrelasjon mel-
lom konkrete parallelle testar,kan heller ikkje leggja nokon
restriksjon pd det cksperimentelle design nir det gjeld tids-
dimensjonen.Her md vi std fritt om vi vil appliscra parallelle
testar sd 4 scia samtidig cller med stort cller lite tidsinter-
vall mecllon.

Vi md etter dette kunna defincera parallelle testar semantisk
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med utgangspunkt i minst to dimensjonar samstundes:

1) grad av innhaldsmessig likskap mcllom parallelle testar,
2) tidsintecrvallet mellom applikasjonar av parallelle testar.

I prinsippet har vi her for oss to kontinuerlege dimensjonar
son gjev oss eit utal av kombinasjonar til eksperimenﬁelt
design.l praksis kan vi dikotomisera deci to dimensjonane til
samtidig/ikkje samtidig og like testar/ulike testar.Vi sit d&
igjen med e¢in firefeltstabell som gjev oss dei fire kombi-
nasjonanc til ulike cksperimentclle design for ﬁ%allelltcst»

korrélasjon.

Like testar Ulike testar
Ikxkjc samtidig (a) (b)
Samtidig (c) (a)

Pig.1 Fksperimentelle design for parallelltest-
korrelas jon

Dei fire eksperimentelle design cr utgangspunkt for parallell-
testkorrelasjon

(a) ndr same test blir applisert med tidsintervall mellon, -

(b) ndr ulike testar blir appliscert med tidsintcervall mellon,
(¢) ndr same test blir applisert (minst to gonger) til same tid,
(d) ndr ulike testar blir appliscrt til same tid.

Allce desse fire kombinasjonane kan tenkjast ndr vi opererer med
konkrete parallelle testar og ndr vi ikkje tolkar samtidig alt
for trongt.Berre kombinasjonen (d) er tenkjeleg ndr vi korrelercr
konkret test med hypotetisk parallell test.I dette tilfelle md

vi tenkja oss ein santidig applikasjon av deil to testane.Utan
denne restriksjonen ville vi ikkje kunna estimera reliabilitet
med nindre konstanskravet var stctta.

Vi har brukt ongrepet innhald utan & presiscra kva det star
for i var samanheng.Med innhaldsmessig likskap mellom paral-
lclle testar tenkjer vi ferst og fremst pd at testanc set
krav til dei same evncer.Dette registrercer vi indirckte ved a
korrelera tostskdranc.NAr testskirane korrelerer hogt,vil

vi scia at testance er innhaldsnmessig tolleg like.Ir kor-
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rclasjonen 1ldg,blir testanc & rekna for innhaldsmessig heller
ulike.,

Ein test kan vera komponert slik at alle items 1 sterre eller
mindre grad indikercr samc trckk cller evne.Dette gjennom-
géande trokk,cventuclt desse gjoennongdande trckk,kallar vi
ein genercll faktor eller generelle faktorar.I cit test kom-
positum kan vi og finna grupper av items som tappar treckk som
andre items ikkje tappar.Vi kan finna fleire slike grupper av
relativt hegt-korrclerande itcms i cit test kompositum,og dci
trekk slike itemgrupper tappar,kallar vi gruppcefaktorar.ltens
vil i tillegg til gencrell(e) faktor(ar) og/cllcr gruppelak-
tor(ar) ogsd tappa trckk som er spesifikke for kvart iten.

Innhaldsncssig likskap nellon parallclle testar blir salcis
cit spersmdl on i kor stor grad slike testar mdler dei same
faktoranc,og dennce graden kan vi nerma oss ved korrelasjon.

Vi har for sctt at korrclasjonen mellom parallcllce testar
undcr klassiske vilk&r kan tolkast som forholdet mellom sann
varians og testvarians,altsd kor stor dcl av testvariansen
son kan tilskrivast sann varians,Saman med sann varians gdr
alltid cin komplementer storlcik som vi kallar feilvarianscn.
Vi har tidlecgare funne at testvarianscn kan delast opp 1 to
ortogonale (ikkje-korrelerte cller uavhengige) konmponcntar:

> o 2 .
By = op + @ (F3)

Derson vi dividercr med @§ pAd bogge sider i (F3),blir test-
varianscn lik 1 p& venstre side,og pd hegre side fér vi to

proporsjonar:
1= =+ % (F34)
°x  %x

Som vi scr,er ferste lekken pd hegre side i (F34) ein av vare
rcliabilitetsdefinisjonar.Ved & venda 1litt pd (I"34) kan vi
definera rcliabilitet pad cin alternativ mdte.Vi kan skriva:

Pyxt = 2 =V - 7% (1'35)
2% 2x

Den siste definisjonen i (F35),som cr den-nyc,vil vi i ser-
3

leg grad finna nyttig ndr vi no skal freista leggja neining

i reliabilitetsongrepet.
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Ved bruk av parallclle testar for 4 cstimera reliabilitet cr
det cin ulik diskrcpans i intrapcrson skdrcverdi over personar
som gjer at korrclasjonen blir mindre cnn 1.Dennc ulike disk-
rcpansen cr grunnlaget for "unrcliability".(Legg merke til at
diskrepansen i skdreverdianc nd varicra frad pcerson til person.
Gjordc han ikkje dct,ville rcliabiliteten bli 1.) Alt ctter
det eksperinentclle design son blir nytta til innsamling av
test-data,kan vi resonncra oss fram til dei variasjonskjelder
sonl dessc diskrepansanc cventuelt kan tilskrivast.

Vi skal nerma oss slike diskrepanskjelder eller feilkjelder

ad variansanalytisk veg ved & studera dei to dimensjonanc vi
kan ta omsyn til ved cksperincntelt design,ckvivalensdincns-
jonen (like testar/ulike testar) og tidsdimensjonen (santidig/
ikkje samtidig applikasjon).

Guttnan(1945) kom med cit vescentleg bidrag til reliabilitets-—
diskusjonen ved sin djuptplsyandc analysc av tcest-retest
reliabilitet.Guttman(1945) saman med Cronbach(1947) cr basis
for var teorctiskc analysc av den scmantiske sida ved reli-
abilitet.

Guttnan tck utgangspunkt i feilvariansen.Skal vi analyscra
rceliabilitet,md vi starta ned cin presis definisjon av feil,
scicr han.Hans definisjon cr:"The errors with which we are .
concerncd arc defined by an indefinitely large uwniversce of
trials. (For trials bruker vi applikasjonar.) They arce defincd
separatcly for cach individual in a population for each itenm
(variablc) being observed." (Guttman(1945),261)

Guttnans utgangspunkt i cit uendeleg univers av cksperimentelt
uavhengige applikasjonar av same test kompositun og cin ucnde-~
leg populajon av personar kan illustrerast ned felgjande matrisc:

(x111+..+x1. +"+X1n1)+"+(X11k+"+x1jk+"+x1nk)+" T

i1 1 2
® % o & & 2 ¢ ¥ S P 8 S O S S P E RSNt S ST PR G EEAP ST P NS e e * @ \ (E‘36)
(Xi.] 1+o -+Xij1+u '+Xil‘l1 )+. '+(Xj.1k+. .'?-Xijk'F. .'FXink)“". . Ti J

L2 B N I I I B O AR A O AN B A L B I B N R B RN B I SR N R B B U N K N I K BN R RN N BN R N IR B Y BN Y

(L = 1,2,0000)5(3 = 1,2,0000yn), (K= 1,2,004.)

Vi tenkjer oss i (F3%6) cit test konpositud nicd n items appli-
gsert uendeleg nonge gonger (cksperimentelt uvavhengige applikas-
jonar 4 cin uendceleg stor populasjon.Bin kva son holst itoen--
J g :
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skare X5 ik cr cin obscrvasjon av person i pd item j ved ap-
plikasjon k.Ein itemskdrc for cin person har cin forventa verdi
over applikasjonar.Dette kan vi skriva slik:

E X

k
Variansen for person i pd itenn j over alle applikasjonar kan

X35 = Xy " (F37)

no skrivast:

ai = Blx. .. - X

. )2
ij X ijk i]

(F38)
Denne varianscen kallar Guttman feilvariansen til person 1 pé
item j.

Testskdren for person i ved applikasjon k (over items 1,2,..n)
kallar vi tik,og vi defincrer observert testskire,

7 X

3:3 ijk

Den forventa testskdre for person i over alle applikasjonar

I MB

(F39)

—
.

ik
kallar vi Ti,og vi skriv,

ﬁtik = Ti (F40)

Guttman definerer no feilvarianscn pd testen for person i slik:

2 P { 2 ' {
Byi = g(tik - 7y) (F41)

(F41) gjev oss den intraindividuclle variasjon over cit univers
av cksperinentelt uavhengige test-applikasjonar,

Gjcnnonsnittet av forventa tcstskérar,Ti,skriv vi uT.Don intcr-
individuclle varians av forventa testskérar kan no skrivast:

2 2
op = B(T; - up) | (F42)
(P42) svarar til det vi tidlegarce har kalla variansen til
sannec skirar.

Endeleg md vi definera toltalvariansen til testen over alle
applikasjonar og allce personar,.Btter som gjennomnsnittet til
testen over alle applikasjonar og allce personar md bli Unp
(grand nean),kan totalvarianscn skrivast:

2

or = EBE(t., - u
t ik 1k T

) (147)
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Mcn
EE(t. k-uT)2 = BE( (b~ )+(T.—uT))2
ik ik 1
2
= gg(t - l) +E(T.—uT) (F44)

(F44) scier at totalvariansen til testen over alle %ppllkq sjonar
og allc personar er cin sunvarians av fecilskdre og sann skérc.
Dette svarar til det vi har funne i (F3).Det viktige for oss no
cr 8 leggja merke til kva Guttnan i denne analysen rcknar for
feilvarians. (F41) definercr feilvariansen pd testen.Dei ninste
komponentane i denne feilvariansen er diskrepansen nmellom itemn-
skdre og forventa itemskdre slik (P38) viscr, (x k ).0n vi

no surmercr over items,fir vi,ndr vi bruker (F39g 0g %F40).

2
Eo. .
PR

i

EE(t. &)2 mxgx £ % )2
ik ik j=1 ijk~ 3=1 i3]

2
321§£<‘13k X3 5) (P45)

Ettoer (F45) cr feilvariansen defincrt som ein mélingsfeil av
items (item-feilvarians).

Vi gdr cit stcg vidare.Vi tenkjer oss at vi konmplisercr nmatriccn
(P36) ved & dckomponera kvar itemskdre i ein gencrell komponent
(g),cin gruppckomponent (f) og ein spesifikk komponent (s),slik
at

X355k = (i) e (ix) s (i) (F46)

N&r vi bruker (F39) og (F46),koen testskdren skrivast,

n n
Fix = ;Eaxg(ijk)+5§ﬁxf(ijk)+j§%xs(ijk)

b (i) Ve (1) s (ik) (P47)
Den forventa komplekse testsklre over alle applikasjonar for
person i skriv vi

Ti = Tg(i)+Tf(i)+TS(i) (1748)
(F48) gjev oss sann g-skire,sann f-skdre og sann s-skirc.

Over alle applikasjonar far vi ved & nytta (F41),(F47) og (F48)
cin intraindividuell varians i genercll faktor,gruppefaktor og
spesiflfikk faktor:

2 2 ! 1 \ 2
gtizg(tik"Ti) :E((tg(ik)+tg(ik)+ts(ik))‘(rg(i)+1f(i)+1s(i)>) ,
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sonl etter ordning gjev

2
Pi

2
E(t., - T.,)
X ik i

li

2
Bt (1) g (1) (e (i) e (1) (o (ax) Ta (1) )% (749)

Av (F49) scr vi at itcmfeilvariansen kan skrivast son cin sun-
varians av tre komponentar,ein item-feilvarians i maling av g,
cin item-feilvarians i ndling av f og ein item~-feilvarions i
ndling av s.(For lcttare & sjd dette,konferer (F45))

Den forventa interindividuclle varians kan ogsi dckomponcrast
ved & bruka (F42) og (F48) og ved 4 bryta opp up i faktor-
konponentar:

?(Ti”uT)zzﬁ((Tg(i)+Tf(i)+Ts(i))_(uT(g)+gT(f)+uT(s)))2

2 N
=?((Tg(i)“uT(g))+(Tf(i)'uT(f))+(Ts(i)-uT(s>)) (¥50)

Den totale testvarians over alle faktorar,over alle applikasjonar
og over alle personar kan ctter (F44),(F49) og (F50) skrivast:

BE(t,

2 12
o ix~Yp) ”?ﬁ((tik'Ti)+(Ti up))

=EECCCh g (1ae)*oe (a30) *¥e (110) ™ T (1) e (1) *Ts (1))
)
(g (1)* (1) * s (1))~ (W (g) *a (£) i (s) ) )

g (1) (1) (1) M () ) )*

(e (43)~Te (1) (Tp (4 )V (£) ) )+
(Ctg (130)~Ta (1) (T ()M (s)) )7 (F51)

I (F51) har vi dekomponcrt den totale testvariansen til cin sunm
av intraindividuecllce og intcerindividuelle variansar i genercll,
gruppe- og spcesifikk faktor.,

Vi tenkjer oss no at vi har appliscrt ein og same test el
rckkje gonger til dei sanc personar.Vi tenkjer oss vidare at
fektorskdranc cr tilgjengelege.Bndeleg 1 vi tenkja coss at
iten-feivariansen i dette konkrete tilfelle (sjd (P49)) kan
dckonponcret cndd rmeir:Vi kan rckna ned nangel pd konstans i
generell ,grruppe- og spesifikk faktor,og vi kan rekna med cin
genuin ndlingsfeil,den tilfellelege feil.Btter dotte skulle vi
reint hypotetisk kunna sja pd den totalce testvariansen son ein

varianskonposisjon ned felgjonde komponentar:
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2 _ 2 2 2 2 o .o .2 '
%% = P1(g) 7 (2)*P0(s) 0% () B (£) 04 () "0 (#52)

a

2 . .
2y cr varianscen til allc obscrverte testskdrar (den totalce
testvarians) onkring uT(grand nean).

g%( cr den interindividuclle varians i forventa generell
D
faktorskirc(sann g-varians).

z%(f) cr den interindividuclle varians i forventa gruppe-
faktorskire(sann f-varians).

0%(0) er den interindividuclle varians i forventa spesifikk
[
faktorskdre(sann s-varians).

cr den intraindividuelle testvarians i g-~faktoren.

]

cr den intraindividuclle testvarians i f-faktoren.

e
o 0’
A

cr den intraindividuclle testvarians i s-fakioranec.

>

(]
ONFENEOHN
—~ o~
[¢]
S’

cr iten~feilvariansen (residual-variansen).

Q-

Dei tre ferstce varianskomponentanc represcnterer differensar
nellon personar.Dei tre neste represcenterer instabilitet i

dei trce foktoranc.Den sistc varianskonmponenten i (F52) rep—
resentercr den eigenlege feilndling,"errors of ncasurcncnt

of itcms",son Cronbach kallar dcnnc komponenten. (Cronbach(1947),
13) Donne varianskonponcnten cr i (F51) sananblanda(confounded)
ned dei intraindividuclle varianskomponcentane.I (F52) skil vi
ut item~-fecilvariansen pa reint logisk grunnlag.

Mcd utgangspunkt i fig.1 og (F52) skullc vi no vera i stand
til 4 leggja el substansicell neining i rcliabilitet alt ctter
kva slag design son cr nytta ved innsanling av test-data.

(a) Vi appliscrer same test med tidsintervall mcellom.Feil-
variansen vil i dette tilfelle natta inkludcera gg,@%(s),zi(f)
og ﬂi(g),dvs.item—fcilvariansen og instabilitetsvariansane

for dii tre faktoranc,

(b) Vi appliscrer ulike testar ned tidsintcervall ncllom.Her
nmd vi ogsad inkludera instabilitetsvarinansaonce i feilvarianscen

i og ned at vi ikkje har sinultance applikoasjonar,.lten-feil-
variansen or sjelvsagt ogsd inkludert.T tillegg far vi under
(b) Q%(S) ned son feilvarians.Det skriv sceg £ré at vi bruker
ulike testar,dvs.testar sonl har ulike iteus,slik at dei spesi-
fikke faktoranc vil bli ukorrclerte frd test til test.Testanc

kan ogsd vera neir ¢ller nindre ulike 1 gruppefaktoranc.Fr dot
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tilfelle,blir ag(f) delvis & rokna for feilvarians,fordi
gruppefaktoranc vil bli nindrce korrelertce frd test til test
enn dei elles ville bli ndr dei sane gruppefaktoranc gar
igjen frd den einc testen til den andre.

(c) Vi appliscrcer like testar santidig.Il dette tilfelle vil
vi ikkjc ha noko cksperinentelt grunnlag for indikering av
instabilitet.Feilvariansen blir no cit nininmumsberre @i,
iten-feilvariansen,er ned.

(d) Vi appliscrer ulike testar santidig.Heller ikkje under
(d) har vi cksperimentelt grunnlag for c¢i indikoring av in-
stabilitet.Vi scr difor bort fré& instabilitetsvariansanc.
Feilvarianscen vil d& i dette tilfelle inkludcera zi 0og @%(s)'
Sorn under (b) kan vi ogsd her ha testar som er neir cller
mnindre ulike i gruppefaktoranc;slik at ﬁg(f)'dclvis kan ga
inn i feilvariansen.

Det cr ned basis i den teoretiske utvikling vi no har gjort
greie for,at Cronbach(1947) kan gjc tolleg cksakte scman-
tiske definisjonar av reliabilitet.Til kvart av vare fire
design svarar ein bestent definisjon.Dette skulle gjera det
heilt kl&xt at vi har neir enn cin reliabilitet ndr vi scr
seniantisk pd reliabilitetsproblematikken.

Definisjon (a):

Reliability is the degrec to which the test scorce indicates
unchanging individual diffcerences in any traits.

Definisjon (b):

Reliability is the degrece to which the test 'score indicatces
unchonging individual differcnces in the general and the
group factors defined by the test,

Definisjon (c):

Reliability is the degrece to which the test score indicates
individual differences in any traits at the prescnt norient,
Definisjon (d):

Reoliability is the degree to which the test score indicatces
the status of the individual at the prescent instant in the
general and group factors defined by the test.

(Cronbach(1947),5-6)

Av deci firce definisjonone som her er sitert,identifiscrer vi

tre av dei ,(n),(b) og (d),ncd tre vellkjente reliabilitcts-—
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typar.Definisjon (a) svarar til stabilitet, (b) svarar til
stabilitet og ckvivalens og (d) svarar til ckvivalcens.Det

er desse tre standardtypar av rcliabilitet som no i lengre
tid har vorce niest brukt.

Definisjon (c¢) er cin tcorctisk definisjon.Mcd dct meiner vi
at vi ikkje har cksperinentellc design til & estimera denne
hypotetiske sjwlvkorrolasjoncn,son Cronbach kallar han.Vi kan
berre narra oss denne reliabilitetskocffisienten via design
som gjev oss ¢it underestinat,a lower bound,av koeffisienten.
Det er Guttnan(1945) son introduscrer desse lower bounds til
den definisjon av reliabilitet som han gjev.Vi trur det kan
vera nyttig & sjd nernare pd definisjon (c¢) cndd sd unyttig
han i og for secg er.Vi gjer det for di vi gjennon definisjon
(¢) har sjanse til & koma dette vi kallar feilvarians tettare
innpd livet.

Definisjon (c¢) byggjer pd eit hypotetisk design som krev san-
tidig applikasjon av sanc test,dvs.test-retest til same tid.
Skal santidige applikasjonar av same test vera praktisk gjen-
nonferlege,vil vi ikkje kunna tolka "sentidig" ctter bokstaven.
Endéd nmed sn? tidsintervall nd vi prinsipiclt tolka korrelasjoncn
nellon slike parallelle testar som cin stabilitcetskoceffisicent.
Tenkjer vi oss at vi stadig kortar inn tidsintervallet nellon
applikasjonar av sane test slik at vi nzrmar oss genuint san-
tidige applikasjonar,fér vi nindre og nindrec grunnlag for ei
indikering av instabilitet i testskaranc.Diskreponscne vil
ctter kvart neir og neir kunna tilskrivast ein rcin mdlings-
feil knytt til kvart iten.Vi scr at vi no nernar oss Guttnans
definisjon av feil.Nar grensa er ndtt,genuint sanmtidige
applikasjonor,vil kvart iten alltid f4 same skérc.Ndr sanc
test blir gjeven til scme tid,kan vi ikkje f£4 nokon feil-

varians. "In regard to the nonrcpeating cvent which can be
obscrved only once,rclinability has only a theoretical intcrest.
In fact,if onc accepts a deterministic position,therec is no
"error" in o neasurenent of a unigue event.The student's
responses and his score are deterninced by nany forces,and we
do not know what they arcibut the resultant of these foreces
is a particular act.nnd the act itsclf,at this instant and
with thesce particulocr foreces is perfeetly reliable. "Chance"
and "crror" arc nerely nancs we give to our ignorance of
what deternines an event."

(Cronbuch(1947),6)

Dofinisjon (e¢) svarar til Guttnans definisjon av reliabilitcet,
son bidde er cin syntaktisk og cin scnantisk definisjon.
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Syntaktisk scr Guttnans definisjon av reliabilitet slik ut:
1 - ?g%i/a%,dpr feilvariansen ned basis i (F42) cr scnan-
tisk definert son gjcnneonsnittet av dei individuclle feil-
variansar over applikasjonar.(Guttnen(1945),263)

"In deriving lower-bounds formlas,Guttnan deals witkt hypo-
thetical independent retests in which the nmcan covariance of
two items within trials cquals the nean covariance of the
sone items between trials.Beyond this he nokes no assunption.
His definition of independence requires that there be no
shift in the variables neasurced between trials;i.c.that the
hypothetical trials be sinulteneous.Sincc he is using iden-
tical tests sinultancously,he has defined reliability as the
hypothetical sclf-correlation."

(Cronbach(1947),10)
Coombs(1950) scier at til definisjon (e¢) svarar cin presisjons-
kocffisicnt.Denne nenninga karakteriserer Guttmans reliabi-
litctsdefinisjon kanskje betre enn Cronbachs nerming gjer det.
Ved eit scinarc heve kon Cronbach endd ein gong inn pa det
vi her kallar definisjon (c).Han har no gdtt over til & bruka
Coombs si nerming,og han defincrer presisjonskoeffisicnten
slik: "A rigorous definition of the coefficient of precision
is that it is the linit of the coefficicnt of stability as
the tine between testings becones infinitesinal." (Cronbach

(1951),307)

Presisjonskoceffisienten er som sagt ecin tcorcetisk koeffisient
sorl vi berre kan nerma oss ned underestinat via inadckvate
design.Denne hypotetiske koeffisicenten gjev oss den absolutt
nininale feil som kan finnast ndr same test blir applisert

to gonger til same person.Det er denne koeffisicnten son kjem
nernast ein reliabilitetsdefinisjon 1 fysisk ndling,skulle vi
tru,der det er realistisk & rekna med ecksperimentelt uavhengige
ndl og der konstansproblenet ikkje langt frd er undcer kontroll,
Presisjonskoeffisienten er sdleis rdd & fa-tok i i fysisk
ndling,og han gjev oss eit neiningsfylt reliabilitetsmdl,

Det er lite truleg at vi i psykologisk naling har bruk for ein
presisjonskoeffisient.Det er sjeldan det kan ha nykje for scg
4 fa pgreie pad "the accuracy with which the test necasures what-
gver it neasures." Nesten olltid wd vi rekna ned at det er
neir enn itom—fcilvarianson,oi'i (F52),s0n ber inkluderast i
feillvariansen ndr vi for praktiske feorcnidl estincrer rcelia-
bilitct.Eit psykologisk ndlcinstrunent nidler no ein gong ikkje
berrc ein ting.Vi har nett teke forpss gencrelle faktorar,
gruppelaktorar og spesifikke faktorar i testar.Det cr kanskje
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ikkjc for nykje sagt at dut er urdd & konstrucra testar son
ndler berre cin ting.Dettc er ikkje sd underleg ndr vi veilt
kor vanskecleg det er & definera det trekk vi vil mdla og kor
vanskelog det er & finna testsenpel som representerer det
definerte trekk.Det md vera all grunn til & tvila . pd at vi
skulle vera sd vissheve ved utveljing av items til cin test
at dct spesifikke som desse itens mdler,svarar til var defi-
nisjon av det trekk vi er ute etter.Difor cr det svert rineleg
4 rckna spesifikk varians for feilvarians,og det endd dennc
variansen strengt tecke er rcliabel varians.Cronbach seier:
"There is no practical tcsting problen where the items in the
test and only these items constitute the trait under exani-
nation." (Cronbach(1951),307) Dette problemet skal vi gi ner-
nare innpd ved ecit seinare heve.

Vi bruker ongrepet feilvarians son cin fellesncnnar for ulike
konponentar som gdr imm i dette vi kallar for feil. (F52) skul-
le gjera det kldrt at dei komponcntane som rcknast til feil-
varianscn,representerer ulike typar av feil.Vi har sctt at
definisjonanc (a) og (b) rcknar instabilitctsvarionsane son
feilvarians.EkvivalenskocelTisientane (b) og (d) reknar spesi-
fikk varians til feilvariansen,stundon ogsd gruppefaktor-
varians.Nar intcrindividuclle varianskonponcentar glr inn son
feilvarians,har dette 1 grunnen ikkjce ned feilmdling & gjere.
Det har samnanheng med definisjonsproblenet og ned problenet

a finna definisjonsrcelevante itens eller grupper av itens.
Mangel p& kongrucns fra test til test (ulike testar) kallar
Egman(1947) for definisjonsfeil.I (52) rcknar vi z%(s) og
“T(f) under vigsce v1lkar sorl feilvarians,og dci representerer
dé definisjonsfeil.Det er reliabel varians,sann skdrevarians
1 spesifikke faktorar cog gruppefaktorar,men ikkje-relevant
varians i heve til dect trekk vi neiner &4 nala.

Det kon vera ned &4 gjera feilvarians-ongrepet noko klérare
derson vi greicr 4 skiljn nellon mélingsfceil og definisjons-—
feil.MAlingsfeilen represcentercr for sd vidt dei sane problen
ved naling son andre vitskapar stldr franfor,t.d.dei fysiske.
Definisjonsfeilen er derinot sermerkt for psykologisck mdling
og knyter scg til det son tidlegare cr sagt on ndling per
definisjon. (Sja side 5-6)

Vi sanlar til slutt 1 cin tabell det vi har diskutert og
sagt on den ulike neining relinbilitetsongrepet kan ha alt
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ctter kva slag definisjon vi held oss til eller kva slag fron-
gongsnate vi bruker nar vi estincrer reliabilitet.

Tabell 1

Feilvarians i ulike reliabilitetsdefinisjonar og cksperincentelle
design*

2 2 2 2 2 2 2
Pp(g) Pr(£) P7(s) %t(g) Pt(£) Pt(s) “e

Test-retest x X X X
Porallelle testar (x) x X X x x
Parallcll split X tetiatresanen X
Randonr split X X seresessnssen X
KR 20 X X ceisensensaas x
Guttnan L2 tesstenrasreae X
Presisjon Crestseeurans X
Fkvivalens (%) X et iee e
Stabilitet X X b 4 X
Stab og ckviv (x) x X x X X

* Bin x indikcrer at vorianskonponenten cor inkludcert i feilvariansa
**T formel (31) og (43%) set Gubtinan(1945) opp ulikskapar son over-
cestinerer iten~feilvarianscen.,
veseres Instabilitet ikkje tcken omsyn til



4, Liberaliseringstendensar og retning reformulert
reliabilitetsteori.

Kjernen i klassisk reliabilitetsteori er parallellitets-
eller ekvivalensomgrepet.Reliabilitet definert som kor-
relasjonen mellom konkrete testar (Spearman-Yule og Brown-
Kelley tradisjonen) krev testar som er like i middelverdi,
varians og interkorrelasjonar.Ekvivalenskravet blir ogsé
gjort gjeldande for innhald.(Sj& R-22) Reliabilitet definert
som korrelasjon mellom konkret test og hypotetisk paral-
lell test krev i tillegg til nyss nemnde krav at halvtestane
eller items skal vera parallelle.(Cronbach,Rajaratnam og
Gleser(1963),137)

KR20 (og KR21) representerer truleg kulminasjonspunktet i
klassisk testteori.Etter Kuder og Richardecon kjem 1itt i

senn liberaliseringstendensar til syne.Vi har sd vidt nemnt
denne tendensen medan han enno var i emning (Flanagans for-
mel),ein tendens til & vilja liberalisera pd dei strenge og
urealistiske krav til ekvivalens.Men Flanaguns liberalisering
er for ingen ting & rekna mot det som skulle koma scinare.

Prd no av skal vi konsentrera oss om denne aukande tendens
til liberalisering.l f@rstggmgang gjeld tendensen berre
reliabilitet av type internal consistency (Spearman-Brown
tradisjonen)., |

4.1. Jackson-Ferguson-Gulliksens utvikling av KR20.

Jackson og Fergusons monografi om reliabilitet frd 1941
representerer eit avgjerande steg bort frd dei heilt res-
triktive krav til parallellitet som ortodekst klassisk
teori hevdar for internal consistency reliabilitet.Deira
utgreiing gjev oss ingen ny teori.Deli berre viser at KR20
bygejer pad vilkdr som er tilstrekkelege men ikkje neodven-
dige.Men vi md ha lov 4 seila at Jackson og Ferguson gir

s& langt i1 liberaliscring at dei nzre pd kunne ha enda opp
med ein ny teori.Vi reknar Jackson og Fergusons nye ut-
vikling av KR20 historisk sett s& interessant og sd viktig
at vi tek henne med her endd om ho ikkje er noko teoretisk
nyskaping.Den utvikling vi viser,svarar til den vi finn 1
Gulliksen(1950),221-224.8tter det vi kan sjd,er Gullikscns
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utvikling godt som lik Jackson og Fergusons.(Lord(1955),325)

Vi tek endd ein gong utgangspunkt i korrelasjonen mellom to
summar,her eit konkret test kompositum med k komponentar
(items) korrelert med eit hypotetisk parallelt test kom-
positum med like mange komponentar (items).
" V. ' ' ey !
2§1x1+..+xi+..+xj+..+xk)(x1%..+xi+..+x:+..kxk)

— J z
Pxxr = Noyoy, (F53)

Dei. strenge krav til ekvivalens etter klassisk teori tilseier
at items i X' blir matcha med items i X (test X' og test X),
dersom vi skulle laga ein test X' som er parallell til test X.
Difor er det rimeleg & rekna med at vi i vAr hypotetiske
korrelasjon skal f& storre samsvar mellom korresponderande
items 1 test X og test X' enn mellom ikkje-korresponderande

i dei to testane.Matcha items eller korresponderande items

er items,eitt frd kvar test,med same fotskrift.xi 0g Xi er
sdleis korresponderande items,medan Xi og Xj ikkje er det.
Det er verdt & merka seg at items frd same test er ikkje-
korresponderande items.

Etter dette ber vi i teljaren i (F53) skilja mellom to typar
av kovarians.Det er k kovariansar mellom korresponderande
eller parallelle items og k(k-1) kovariansar mellom ikkje-
korresponderande items.

z Z 2
_ £=1P1i P55 T S =P %% (F54)
Pxxr = ¥ o2 kX
=171 T 13590159175

Etter som vi korrelerer parallelle testar,er oy = zx,,Difor
skriv vi nemnaren i (F54) @i,som ogsd kan skrivast som ein

sum av variansar og kovariansar.
k

Foerste lekken i teljaren i (F54) kan skrivast som f§1pii92

i’
fordi 9, OF ei er like standardavvik i parallelle items og
fordi korrelasjonen mellom to parallelle items,pii,,er
reliabiliteten til eitt item,pii.Det er rimeleg & rckna den
gijennomsnittlege kovarians mellom ikkje-korresponderande
items lik anten ikkje-korresponderandc items er frd same
test eller Lrd ulike testar,slik atﬁipijmigj :Zépij'@ig"',
Difor kan siste lekken i teljaren i (I"54) skrivast som cin
sum av kovariansar mellom ikkje-korresponderande itemo f2d

den konkrete tenton.



Etter dette kan (F54) skrivast slik:

k 0 k k

= E P,

_iZiPiafs t S0y (F55)
Pxxr & % o ]é k

195t 151339015712

P.
i b

(1'55) estimerer (¥53) med statistiske storleikar som alle er
henta frd den konkrete testen s& na@r SOMm 0, 4

Vi veit at

2_5,2]“k

= ; Z s.testvaria T ein sum a
oy =94 S 152 ?le i J,dv variansen er ein m av

kovariansar og variansar.Difor kan vi og skriva

k
iéﬁjéﬁpijﬁiﬂj = @i - féﬂgi' (F55) kan ctter dette skrivast
k k
22 + oo -~ Z.0°
15103425 X i=1"1 =
Pxx: = 2 (F56)
X

Ferste lekken i (F56) kan ikk]je bestemmast etter som vi her
har bruk for korrelasjonen mellom parallelle items.Denne
korrelasjonen kan vi berre f& tak 1 ved & konstruera

ein parallell test,og den prosedyren heyrer ikkje med til
denne type reliabilitet.Skal vi koma vidare med (F56),mi

vi pd eikor vis estimera forste lekken i teljaren i (F56).

Det er viktig & merka seg kva vilkdr Jackson og Ferguson set
for & estimera denne forste lekken i teljaren i (F56):Noko
uventa recknar del den gjennomsnittlege kovarians mellom kor-
responderande items lik den gjecrnomsnittlege kovarians mel-
lom ikkje-korresponderande items: )

X Kk
1p110 /k = f;1j?wlegng/k(k 1)
k 5 k Xk
2101171 7 150013730/ (e ) (757)
(P’57) kan ogsé skrivast (kfr.same side lenger oppe)
} 5 o k
E04475 = (mi = )/(k—T) (B58)
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Ved & nytta (F58) kan (F55) skrivast slik:
k

(g - 2:@)/k—1)+es)2(--12:.,fa:2L ‘
Pxxr = gz ’ X (1'59)
X
(62 = 2.62) + (11102 = (km1) 202
Oy = o940 t k-1 9 k-1).=. 0
- X i=1 i=1"41 (F60)
(k—-1)®X
k k k
2 £ 2 2 2 £ o2 £ o0
_Px T 5Py t Koy - oy - kiZieg + Zyey (761)
= g
(k~1)gx
Xk e
2 2 = 2
Koy - k£§1”1 X . 12191
Pyyr = = (7==)(1 - = ) (F62)
XX (o102 k-1 2
X X

Vi kjenner igjen (F62) som KR20 eller alpha,som vi denne
gongen har utvikla péd mykje lempelegare vilkdr enn tidlegare.
Det einaste krav vi no har gjort gjeldande,er at den gjennom-
snittlege kovariansen er 1lik i parallelle testar,

I denne utviklinga er det likevel postulert ein identitet som
ikkje er smrleg plausibel.Vi hugsar at Jackson og Ferguson

hadde vanskar med & cstimera kovariansen mellom korresponderande
items og at dei mdtte ty til ei leysing som knapt nok er god-
takande.Med utgangspunkt i "item-parallelle" testar postulerer
dei at gjennomsnittleg kovarians mellom korresponderande items
(parallelle items) er 1lik gjennomsnittleg kovarians mellom
ikkje-korresponderande items.Det rimelege ville her vera & reckna

piig§>pijgigj’ men som vi har sett fzr,meddenne ulikskapen er
korrelasjonen mellom item~parallelle testar ikkjc bestemmeleg
(F62) mi reknast som eit underestimat av (FS6).Dersom Jackson
og Ferguson hadde grecitt &4 frigjera seg frd item-parallelle
testar,kunne vi i dennec utviklinga ha fatt nye tcoretiske syns-

punkt fram.

Tryons omtale av Gulliksens utvikling av KR20,som vi iden-
tifiserer med Jackson og Fergusons utvikling,konkluderer med
4 scia at "he nearly breaks free,for he derives the KR20
formula without the crippling factorial and other restrictive
assumptions of its original authors."(Tryon(1957),247)
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4,2, Lords teori om random-parellelle testar,

Medan Jackson og Fergusons utvikling av KR20 er ei reutvik-
ling som med velviljug tolking kanskje kan seiast & implisera
nye teoretiske synspunkt,er Lords utvikling av KR21 eit
forste,eksplisitt gjennombrot av ein ny testteori.(Lord(1955))

For vi gdr nermare inn p& Lords synspunkt,skal vi som
snarast sjd pad KR21 og ein variant av denne formelen.

Vi har tidlegare gjort oss kjende med KR20 i ei 1litt meir
generell form enn den opphavlege.(Sj& R-19) Kuder og Richard-
son baserte si utvikling p& dikotome items og skreiv formel
20 som
2 _ kga
Pxxt = (k 1)( " ) (KR20) _ (T63)
X

—

der pq er den gjennomsnittlege item-varians.

N&r item-vanskegrad er stort sett den same i ein test,kan kpq
tilnerma skrivast son kﬁa,der 55 er produktet av den gjennom~
snittlege p og den gjennomsnittlege q.

o5 - Jpg

I
Prxr = o) (5
. X

) | (KR21) (F64)

Andre lekken i teljaren i (F64) kan ogsd skrivast

kpq = Q%ﬂt /kn(kn - 251t )/kn (F65)

n
ti er testskidre for person i. f§1ti er summen av alle test-

skdrar,eller talet p& rette items over personar i person-
item matrisen.

n n :
kpq = fiﬁt./n(k - f§ﬁti/n)/k (F66)

(den gjennomsnittlege testskire)

(F66) kan no skrivast

b (k - t.)
R R (¥67)
Ved & nytta (F67) kan (P64) skrivast
t. (k- ty)
i . —_
: k k ti(k - ti)
P XY+ — (1”‘ )(1 - 2 ) = (1r_1)(1 - - - ) (F68)

ay kca},
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(F68) er KR21 skriven pid ein annan mdte enn (F64).Det er ein
praktisk variant som er lett & rekna ndr vi snogt vil ha eit
tilnerma estimat av ein ekvivalenskoeffisient.

Vi skal no sjd korleis Lord kjem fram til (F68) pd heilt andre
vilkdr enn dei Kuder og Richardson byggjer pa.

Det er truleg 1 og for seg ingen original tanke & sj& p& items
i ein test som eit tilfelleleg utval av items frd eit univers
av 1tems.Dette synspunktet kan vi ha mett lenge for Lord(1955),
men han er den forste som har nytta dette synspunktet i ein
test-teoretisk samanheng.Lord har kome med ein ny definisjon
av ekvivalens med utgangspunkt i det han kallar "randomly
parallel tests" (heretter kalla random-parallelle testar).
Dersom items i to eller fleire testar kan seiast 4 vera trekte
frd eitt og same item-univers (pool of items),blir testane
kalla random-parallelle testar.(Lord(1955),328)

I eit univers av dikotome items tenkjer vi oss at vi for ein
person i har eit parameter p; ,pPerson i's proporsjon av items
som han greler eller f4r rett svar pd.Denne p,-velrdien veit
vi ikkje.Vi kan berre estimera verdien ved & finna kor mange
items i eit tilfelleleg sampel av items person i greier.
Dersom vi har k items i sampelet og person i's skire (talet
pd rette items) er ti,blir den estimerte pi-verdien lik ti/k.

Den teoretiske fordeling av skidrar basert pd eit univers av
random-parallelle testar for person i,alle testar med k
dikotome items,far etter binomial-teori ein middelverdi lik
kpi og ein varians 1lik kpiqi.Desse parameter kan berre es-
timerast med statistiske storleikar.

2

Vi er intcresserte 1 4 estimera kpiqi,som gjev oss variansen
i universet av random-parallelle testar,alle med k items,for
person i som i universet har sjanse til & lukkast 1lik Py -
Denne variansen er ein sampling-varians,eller ein feilvarians
for & halda oss til test-teoretisk terminologi.Denne feil-
variansen skriv vi her gi(i).

2 R TGC
Py(1) = KPiy (£69)

5 ti(k ~'t9

N = -~ . { e SRR Anky
0% (1) (est) ~ kti/k(1 tl/k) = (I"70)

Eit uhilda eotimat (an unbiased estimate) av @i 5 far vi
ved & multiplisera (R70) med X/(k-1). (938 t.d.Guilford(1965))
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to(k - vkt (k- )

2
Pe(1) = TRE - 1) T Tk =1 (F71)

(F71) er den estimerte feilvarians over random-parallelle
testar for person 1i.

Nar vi estimerer reliabilitet,er feilvariansen den gjennom-
snittlege feillvarians over personar,

2 oty (k-ty) n
0 = /0 o () = V/ale1) 5t ety
2, 2o
s t.k ~ S t -~ n
= 1/(k-1) (L2214 1/(k-1)§tik - 1/nZ88)  (172)
53 4 2.0 . 2 T2 .
I (P72) kan 1/n Z4t] skrivast som ey + t{,ndr vi i ferste
lekken gdr fra kvadratsummen til variansen ved & dividera

med n i staden for n-~1.Difor er @% i dette tilfellet eit u-

hilda estimat av populasjonsvariansen berre ndr n er stor,Vi

skriv no (F72)

22 = 1/(k-1)(tyk = (of + 12)) (F73)

Korrelasjonen mellom random-parallelle testar kan no skrivast

. 32 L (1/(k~1)(%ik - (02 + Ef)))
e %2( oy

9% - 1/(k—1)(%ik - (@i + E?))

= P
7%
2 - 2 T2
(k-—‘l)@x - (tik - (aX + ti))
= 2
(k-1)oy |
2 2 2 =2 2 T, . T2
B kwx - oy - tik + ooy b ti k@x - tik + ti
= 2 = P
(k-1)oy (k-1)ey
el T T 2T =2
k(koy ~ %3k ti) o x koy - .k + "1)
= ‘ - oo y
k(k=1)o% k=1 K%
2 — — bt —
koS ~ . (k - t.) t. (k- %.)
k i X i i _ Xk i i 2
,OXX' = (K»-'])( > ) = (]:_")(1 - > ) (Pf4-)

kﬂi k@i
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(F74) er identisk med (F68) som vi utvikla som ein KR21
variant.Dermed har vi vist at det let seg gjera & koma fram
til KR21 p& heilt andre vilkdr enn dei Kuder og Richardson

sette.

Medan Kuder og Richardsons vilkar er at alle items har same
vanskegrad,byggjer Lords utvikling pd felgjande vilkar:

1) Vi er interesserte i korrelasjonen mellom random;paral—
lelle testar,
2) vi er viljuge til & bruka eit hilda estimat av feil-

varianscn og

%) talet pd personar er stort,
(Lord(1955),329)
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4,3, Tryons reliabilitetsteori.

Med Tryons reliabilitetsteori tek vi det avgjerande steg som
Jackson-Ferguson-Gulliksen ikkje tok:Vi gdr bort frd og riv
osg laus fra omgrepet item-parallelle testar.Det er i fri-
giering frd krav som gjeld komponentane i eit test komposi-
tum,med andre ord ei liberalisering av Spearman-Brown tradis-
jonen.,Nar komponentane etter denne tradisjonen stetta strenge
statistiske krav til ekvivalens,kunne vi med utgangspunkt i
desse komponentane estimera korrelasjonen mellom hypotetisk
parallelle testar,I Spearman-~Yule tradisjonen og i Brown-
Kelley tradisjonen blir reliabiliteten estimert ved reint
konkret & korrelera parallelle testar,

Etter Tryons teori kan vi estimera korrelasjonen mellom paral-
lelle testar med utgangspunkt i dei observerte statistiske
eigenskapar ved komponentane i det konkrete test kompositum,
Vi set ikkje krav til komponentane i det heile.Tryons vil-
k¥dr er berre knytte til hypotetiske komposita,

Tryon gjorde greie for relisbilitetsteorien sin i ein artikkel
i Psychological Bulletin i 1957.Vi md vel seia at teorien har
vore lite kjent.Forst no i seinare ar ser det ut til at dei
synspunkt som Tryon hevda,har fengt og stimulert til radikal
tenking i testteorien.Ser vi Tryons teori i eit historisk
perspektiv,er det klart at denne teorien representerer eit
viktig steg 1 el utvikling mot eit fullt og heilt liberali~
sert og reformulert reliabilitetsomgrep,ei uﬁvikling son
forebels stoggar ved generalizability.

Vi skal i det feolgjande ta for oss Tryons reliabilitetsteori
glik han sjelv har gjort greie for teorien (Tryon(1957)) og
slik Ghiselli(1964) freistar & forklara Tryons synspunkt
meir utfgrlieg enn det var gjort i artikkelen som introdu-
serte deli nye tankane,

Det er naturleg for vart feremil med el to-deling av Tryons
teori.llans domene-sampling fell lagleg inn i det vi kan kal-
la ein KR20 tradisjon som gdr pd deil vilkadr denne formelen
bygegier pa.Tryons domene-validitet ex eit nytt omgrep scm
tilferer tradisjonell reliabilitet ny meining og som i swer-
leg grad peikar framover,
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4.3.1. Domene-sampling.,

Nir ein psykologisk test skal konstruecrast,er vi som regel i
den situasjon at det vi snskjer & mdla,i verste fall berre er
ein intuisjon av noko vi trur kan vera eit trekk eller ein
dimensjon,i beste fall ein velfundert og veldefinert dimens-
jon.I alle fall m& dette hypotetiske congtruct eksplikerast
ved 8 finna A&tferdseiningar innanfor ein &tferdsdomene som

vi kan rekna med speglar av denne dimensjonen.Ein domene er

i Tryons system eit definert omrdde av &tferd der ein bestemt
dimensjon er eit gjennomgdande trekk.Nir vAr dimensjon skal
eksplikerast,md vi rekna med at det kan vera sd mange mdtar

& gjera dette pd og sd mangt og mykje av §tferdseiningar &
velja 1 at del items som vl av ein eller annan grunn bestem-
mer oss for & bruka,gjerne kan bli sett pd som eit tilfel-
leleg testsampel fri eit heilt univers av items innanfor vér
domene.Dei items vi har valt,er berre eitt av eit utal andre
sampel som vi kunne ha valt.Dette eine sampelet av items er
det instrument som skal hjelpa oss med & tappa det trekk vi

pnskjer & mila.

Det syﬁspunkt vi her hevdar,tykkjest & vera i godt samsvar
med Torgersons karakteristikk av den type psykologisk md-
ling som han kallar mdling per definisjon.(Torgerson(1958))
(838 8.5-6)

Sk&rane for ulike personar pd dette eine sampel av items
skal fortelja oss om dei individuelle differensane p& det
trekket vi mé&ler.Det er naturleg & sperja i kor stor grad
vi kan venta at skdrane pd elt nytt sampel av like mange
items vil gje noko nmr same rangering av personane som det
ferste sampelet,For 8 fi eit svar pd dette spersmilet ligg
den tanke ner at vi korrelerer det forste sett av observer-
te skérar,xt,med elt nytt sett av skérar,X%.'

Tryon ser ikkje pd dette nye sampel av items,X%,som ein
konkret test.X% er ein teoretisk konstruksjon som cer defi-
nert med utgangspunkt i visse statis.tiske cigenskapar ved
det furste sampel,eller det konkrete test kopositum for
hand.Definisjonen lyder:

"A comparable X% composite is onc whose k test-samples

(items) vary on the average as much in variances and inter-



R - 45

correclations as do the k test-sampies (items) in the observed
X, composite." (Tryon(1957),231)

Dei definerte krav til eit kommensurabelt kompositum er desse:

ki =k + (FT75)
Ef..= 55 (F76)
Eiljl = Eij ‘ (F77)

(F75),(FT76) og (FT77) seier at eit kommensurabelt kompositum
har like mange items,same gjennomsnittlege item-varians og

same gjennomsnittlege item-kovarians som det konkrete test
kompositum.

Ndr det observerte kompositum,Xt,er samansett av komponentar
som ikkje er ordna eller grupperte,kallar vi testen eit ikkje-
stratifisert kompositum,Komponentane fir ei tilfelleleg ord-
ning fordi vi reknar som om dei blir sampla frd eit item-
univers,

Vi held oss her berre til ikkje-ctratifiserte komposita.l
vart hypotetisk kommensurable kompositum,X%,vilss&me tilfed-
lelege ordning gjelda som i det konkrete kompositum,og beg-
ge sett av items blir rekna for tilfellelege sampel frd same
item~univers.Difor er det rimeleg at den gjennomsnittlege
inter-test item-kovarians,c..,,blir 1lik den gjennomsnittlege

L)
intra-test item—kovarians,Eij og Ei,.,.For ikkje~-stratifi-
serte testar kan etter dette (F77) utvidast til ogsd & gjel-

da gjennomsnittleg inter-test kovarians:

Cingr = Cyyr = Oy (P78)
Konsckvensen av definisjonane (F'75),(P76) og (F78) er at
variansen i alle kommensurable komposita md vera den same

som i det observerte test kompositum:

2 = _ = =2 5 2

By = k'zg, + k'(k'~1)ci,j, = ko7 + k(k-—1)cij = oy (F79)

Ein annan konsekvens av definisjonane er at alle kommensu-
rable komposita har like interkorrelasjonar,

Det er ei rimeleg innvending & reisa at det er lite realis-
tisk 4 rekna med at ei random sampling av items skulle gje
komposita med like variansar og interkorrelasjonar,Dette er

eit empirisk spersmdl.Tryons kommensurable komposita er
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hypotetiske,og ei slik innvending kan ikkje gjelda teorien
per se,Teorien definerer eit univers av komposita som alle
har 1lik varians og like interkorrelasjonar.Dette er ein rest-
riksjon som gjer det ngdvendig & definera vdr &tferdsdomene
ved det sampel av items vi har valt.Védr &tferdsdomene blir
sdleis & rekma for ein hypotetisk domene som er karakteri-
sert ved eit univers av items som gjennomsnittleg har dei
same statistiske ecigenskapar som det gjennomsnittlege item

1 det konkrete kompositum.

"Clearly implicit both in the theory of true and error scores
(Spearman~Yule tradisjonen) and in the eclectic concept of
true scores and parallel tests(Brown-Kelley tradisjonen) is
the notion that it is possible to develop a set of actual
tests which precisely meet the mathematical criteria of

parallelism,Indeed,a set of actual parallel tests is neces-
sary to estimate reliability.... '

In the concept of domain sampling,parallel tests are viewed
as. being intellectual constructs,and a set of actual tests
which meet certain criteria of parallelism is not necesgsary
to estimate the degree of reliability of measurement,It is
not denied that tests which meet the criteria of parallelism
in terms of having precisely equal means,standard deviatious,
and intercorrelations,as well as the same patterns of cor-
relations with other tests,can exist.This is a matter left
open for empirical investigation and has no bearing upon
either the theory of reliability or the estimation of the
degree of reliability."

(Ghiselli (1964 ),247)

Ser vi Tryons teori i hgve til Spearman-Brown iradisjonen,
merkar vi oss at vi har ndtt fram til full liberalisering:
Det knyter seg ingen restriksjonar til komponentane i det
observerte kompositum,Ser vi Tryons teori i heve til Spear-
man~Yule tradisjonen og til Brown-Kelley tradisjonen,mer—
kar vi ogs at vilklra til parallelle testar er just deil
same;men klassisk teori krev fleire konkrete testar som fyl-
ler desse vilkdr,medan Tryons teori berre reint hypotetisk
postulerer slike testar,

Korrelasjonen mellom Tryons kommensurable komposita skriv
vi som ein korrelasjon av summar slik vi gjorde det i (153).
Den vescentlege skilnad mellom kovarians-matrisane til Jack-

son-Ferpuson-Gullilsen og Teyon er fglgjande:

Jackson-TFerguson-Gulliksen tenkjer seg testar som er paral-
lelle item for item (item-parallelle testar) slik at vi f8r
k par av parallelle items,i mot i',j mot J',o0g k(k-1) par

av ikkje-parallelle dtems,i mot j',J mot 1',medan Tryous
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items 1 Xt alle er tilfellelege i heve til alle items i X!,

i mot i' er eit like tilfelleleg par som i mot j'.Dette vil
seia at vi 1 Tryons tilfelle aldri fir par av parallelle items,
berre k2 par av tilfellelege items.Sjelvsagt kan det tenkjast
at slumpen vil det slik at vi f4r par av parallelle items,men
slike sjeldne par er like fullt & rekna for tilfellelege.

Etter dette resonnementet blir teljaren i (F53) & skriva som

ein sum av ein type kovarians og ikkje to som vi gjorde tid-

legare:
égﬁﬁj'g'g

R 1% | .
PXx = T oghy (F80)

Ved & nytta (FP76) og (F78) kan (F80) skrivast berre med ob-
serverte verdiar fri Xt,den konkrete testen: .

2p. D0, ,
Pyt = —d=md (F81)
2
X
< 2 2 . .
Men‘feijgigj =k ngw;mg =k G40 Difor kan (381) skrivast
5.
k*c. .
Oyy 1 = —jéi (F82)

X

(Fr82) er Tryons generelle reliabilitetsformel,som gjeld for
alle par av kommensurable komposita.Denne formelen er og
gjeven av Cronbach(1951) som ein variant til alpha utan at
han viser kva for vilkédr (F82) byggjer pa.

Det er lett & sjd at (I'82) er ein lite praktisk formel etter
som det krevst mykje reknearbeid for & finna den gjennom—
snittlege kovariansen, (F82) er feorst og fremst ein definis-
jonsformel ,men vi kan med utgangspunkt i denne formelen ut-
vikla andre formlar som er meir praktiske,slik Tryon har
vist.Vi skal sj& pd eit par av desse.Det er formlar som vi
tidlegare har fatt fram pd andre vilkdr enn Tryons.

_ Zo, e
13 K(&=17 (183%)
Nar vi nyttar (F83),kan (F82) skrivast

K° ¢

IO S (Fas)
Py l(k~1)o%
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Summen av kovariansane kan og skrivast

2 2
éioij = oy _;Ezi (F85 )
Difor kan no (F84) skrivast b. .
2, 2 2 2 e 2
. _ k (@X —-261) Lk )(rax —/_zi)
XX - 2 k~1 2
SO
= (00 -2 (P86)
%x

Vi kjenner (T'86) frd for,Det er KR20 i generell form,som vi
no kanskje oftast kallar alpha,Tryon har sdleis utvikla KR20
pd nye vilkar,slik desse er spesifiserte i (F75),(R76) og
(F78).Det vil seia at ingen restriktive vilkir er knytte til
komponentane i den observerte testen for ei utvikling av
KR20 eller alpha,

Ved & skriva testvariansen som ein sum av variansar og ko-
variansar kan (F82) f4 denne Torma:
D
k=e. . .
- = sl (FaT)

2 -~ T L2
ka$ o+ k(k~1)oij g5

Pxxt+ =

Pryon kallar (F87) ei kovariansform av den generelle relia-
bilitetsformelen (F82).Vi tek med (P87) for & bruka denne
formelen som utgangspunkt for ei utvikiing av den generelle
Spearmen-Brown formelen pd Tryons vilkdr,Denne utviklinga
vil gje oss ei tilnerming til (F82),

Vi veit at Eij =,5135;EE. Dersom vi postulerer at eizj=z§,
kan den gjgnnomsnittlege kovarians,Eij,skrivast pd ein an-
nan méte:giﬁij.ﬂo er dette eit urealistisk postulat.I staden
for denne maten tek vi den gjennomsnittlege itemvarians og
multiplisercr med den gjennomsnittlege itemkorrelasjon og

fir ei tilnzrming til den gjennomsnittlege kovarians:

- ———— -2
®i3 ® P13%1%5 7 P17 (Fes)

Vi gjer no bruk av tilnerminga i (F88) ved & skriva (F87)

S -
kp. 65 Xp s
Pyxs £ Ty = = — (r89)
5+ (k~1)pijai 1+ (k=-1)ps s
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Som vi ser,har vi i (F89) bruk for den gjenncmsnittlege item-
korrelasjon,.Her er det ikkje gjort krav gjeldande om like
interkorrelasjonar,slik klassisk teori gjorde det.

4,%3,2, Domene-~validitet.

Ein testskére,Xt(i),er berre ein tilfelleleg av eit univers

av skdrar for person i1 frd den definerte étferdsdomene.Xt(i)

er eit estimat av det vi kan kalla domene-skéren eller meir
vanleg:sann skdre,Ein domene-skire er i Tryons teori definert
som ein sum eller gjennomsnitt av skdrar pd eit uendeleg stort
tal av komposita som alle har dei same gjenncmsnittlege statis-
tiske eigenskapar som er definert i (F75),(F76) og (F78).
Tryons domene-skdre er sdleis eit omgrep som er identisk med
omgrepet sann skdre slik Brown-Kelley tradisjonen definerer
denne skiren,

Eit testresultat er logisk sett reliabelt i den grad ei ran-
gering ev personar pd& den observerte skidre vil gje noko nar
same rangering om vi hadde kunna rangert pd& domene-skidren,
Ein korrelasjon mellom observert skidre og domene-skiare ville
gje oss elt md1l pd ein slik reliabilitet.

Det er god meining i den tanke 4 setja opp ein korrelasjons-—
matrise der domeneskdren er prediktorvariabel og den observerte
skdre kriteriumvariabel,Logikken i dette er at observert skire
md kunna seiast 8 vera avhengig av domene-gskdren,Regresjonen
av observerte skdrar pd domeneskdrar gjev oss ei regresjons-
line som representerer predikerte skdrar,Avviket frd observerte
skdrar til predikerte skérar,som her representerer domene-
skdrar,ser vi pd i denne samanheng som feilmdling.Kvadrerer

vi desse avviksskiraone,summerer og sd reknar ut den gjennom-
snittlege kvadrerte avviksskire,fdr vi feilvariansen.Dei pre-
dikerte skidrane variercr i sin tur omkring den gjennomsnitt-
lege predikerte skire,og denne variasjonen represcnterer den
predikerte yyarians,cller domeneskire-varians,Dermed har vi

delt den oserverte skirevarians i sonn varians og feilvarians.,
Reliabiliteten er som kjent forholdet mellom sann varians

og observert varians,.,Vi kan og seia det slik:Reliabiliteten

er proporsjouncn av obscrvert varians som kan tilskrivast

sann varians(predikert varians).
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I ein regregjonsteoretisk samanheng er det den kvadrerte koef-
fisient frd korrelasjonen mellom observert og sann skire som
gjev oss forholdet mellom sann varians og observert varians
eller proporsjonen av sann varians,l klassisk testteori fAr

vi eit estimat av denne proporsjonen direkte fra korrelasjonen
mellom parallelle testar.Her opererer vi med definisjonar som
resulterer 1 det uvanlege at vi kan tolka ein korrelasjons-—
koeffisient som ein proporsjon.

Vi skal no korrelera observert skire med sann skdre.Btter som
sann skire ikkje er tilgjengeleg,méd dette bli ein hypotetisk
korrelasjon.

Torst tek vi for oss korrelasjonen mellom observert skire og
sann skdre slik Spearman-Yule tradisjonen definerer denne skid-

ren,
, __éixXXT 'ZEKXT+X‘)XT ) éfx%+ XpX
XT ~ No @, No., 2, - 2, 2\1/2
X p i N@T(@T+ze)
2 2
_ 7q I N S A (ory )12
= b5 = G = = J = - t
z%(g$+gé)1/2 (@%+@é)172 “x m% XX
2

Pxr = (Pxx')1/ | (F90)

(F90) seier at korrelasjonen mellom observert og sann skire
er 1lik rota av reliabilitetskoeffisienten,Denne korrelasjonen
er 1 tradisjonell testteori kalla reliabilitetsindeksen,

Ved & kvadrcra pd begge sider i (F90) fdr vi reliabiliteten
uttrykt ved den kvadrerte reliabilitetsindeksen,

2 2
T

Pin = 2 = Pyxr = 1 =% (291)
gX QX .

I (F91) har vi samla fire formlar som i klassisk testteori
alle definerer reliabilitet,Vi skal secinare sjd at desgse lik-~
skapane ikkje vil gjelda ndr vi kjem over pd gencralizability.
I Tryons system kan korrelasjonen mellom observert skire og
doncneskdre cotimerast pd felgjonde mite og etter folgjande

resonnement:
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Vi tenkjer oss domeneskiren som ein sum av sklrar pd eit uen-
deleg tal av testar som stettar Tryons krav (F75),(F76) og
(F78). (Vi kan og tenkja oss domeneskdren som den gjennomsnitt-—
lege skidre over eit uendeleg tal av testar,Bide Gulliksen(1950)
og Ghiselli(1964) bruker denne definisjonen og estimerer kor-
relasjonen mellom observert skdre og sann sklre (domeneskire)
med dette utgangspunktet, )

Vi let k* symbolisera talet p& testar,og k* er s stor at
1/k* 5 0,08 k*/(k*~1) S 1 (F92)

gix1(x1+x2+..+x§k*_1)+xk*)

= (F93)
PXT NGy o,
Nar vi utviklar (F93),fdr vi i teljaren eitt variansuttrykk
og k¥-1 kovariansuttrykk,I nemnaren kan O skrivast som rota

av ein sum av variansar og kovariansar,

2 2
By + (k¥=1)pyy 104
Pxp = . D 22 5YT7D (794)
zX(k*@X + k*(k*—1)pXX,@X)

Det er klart etter definisjonane 1 (F75),(¥76) og (F78) at
summen av kovariansane kan skrivast som eit produkt,slik vi
har gjort det i teljar og nemnar i (F94),fordi interkorre~
lasjonane mellom parallelle sampel er like og alle sampel
har same varians,

I (F94) kan a§ 1 teljarcen setjast utanfor parantes,I nem-
naren kKan 2% under rotteiknet setjast utanfor parantes,der-~
etter flytter vi By utanfor rotteilkmet.,Med sd gjort kan z%
08 2oy strykast 1 respektive teljar og ncmnar,

1+ (k*-1)pXX,

. (F95)
(% + 1k (k¥=T oy )/ 2 ’

Pxm =

Vi dividerer no i teljar og nemnar i (¥9%) med k*,For & fa
k* under rotteiknet 1 nemnaren mé k* kvadrerast,

1. %1 1 -1
we GO oy o v (5 k» =gy

Iz :) b= -4 O
kx (1 + (k”~1)pxx, 172 (ﬁ? * (1-~—1
2

Pxr = (F96)

(

>'KX')t/2

k*

Ved & nytta (1/02) kan tcljar og nemnar i (I'96) reduscrast
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slik at vi kan skriva

2
Pxx =(PXX')1/2

1/2
72 T \Pyx = (pxx1) /

) (PX_X’ )1

Korrelasjonen mellom observert skidre og sann skidre etter klas-

Pxr . (F97)

sisk teori og korrelasjonen mellom observert skidre og domene-
skdre etter Tryons teori gjev same resultat,Korrelasjonen kan
skrivast som rota av reliabilitetskoeffisienten. '

Det er Tryons forteneste at reliabilitetsindeksen har fatt.

ein framskoten plass i nyare testteori og meir meining knytt
til seg.Det var Truman Kelley som ferst lanserte reliabilitets~
indeksen(Kelley(1916)),som sidan har felgt dei fleste boker i
testteori utan & vera smrleg meiningsberande.

Domeneskiren er den skire ein person ville f4 dersom vi kunne
preva han pd universet av testar.Det er i teorien ein perfekt
skdre som det kan vera rimeleg grunn til & rekna for ein
kriterieskdre som vi kan validera den observerte skdre mot,
Domeneskdren blir slik sett det perfekte kriterium for det
definerte trekk eller det hypotetiske construct,og korre-
lasjonen mellom observert skidre og domeneskidre blir ein va-~
liditetskoeffisient,Denne validiteten kallar Tryon behavior
domain validity,vi domene-validitet.,Tryons domene er eit de-
finert 4tferdsunivers der vi samplar items som er meint &
tappa det construct vi er interesserte i,Domeneskiren kan
difor med rimeleg grunn oppfattast som ein construct-skire.
S8leis blir Tryons domene-validitet el form for construct
validity,.Denne samanhengen har Tryon sjelv ikkje peika pa.

Nar domeneslkidren blir oppfatta som det perfekte kriterium,

er det lettare 4 forstd at validiteten har ei gvre grense
sett av reliabiliteten,Denne grensa er reliabilitetsindcksen,
som er den observerte skires korrelasjon med domencskdren,

I denne ikkje-empiriske samanheng er domeneskiren det best
tenkjelege kriterium,
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5, Bruk av variansanalyse i reliabilitetsestimering.

Klassisk reliabilitet har teknisk vore sterkt knytt til
produkt-moment korrelasjcn, Denne teknikken har tilcynelatande
vore godt tenleg til den teori reliabilitetsestimering byggjer
p&., Mellom anna gAr teorien ut pd at korrelasjonen mellom
parallelle testar er 1lik, Det vil seia at vi greier oss med
ein slik korrelasjon basert pd to parallelle testar. Etter
teorien er denne eine korrelasjonen god for alle,

Likevel m& vi seia at produkt-moment korrelasjonen har vore
ein alt for enkel teknikk til fullt ut & kunna ta vare pad den
kompliserte psykometriske feilteori som vi i mange &r har
operert med pd eit omgrepsplan. Ein produkt~moment korrelasjon
kan berre gje oss ein estimeringsfeil,eller ein mdlingsfeil

i vAr samanheng. Men 1 teorien identifiserer vi multiple feil-
kjelder, som alt etter eksperimentelt design kan ha spesifikk
verknad p& eit testresultat. (Sj& t.d. Magnusson(1966),kap. 8
og 9, Thorndike(1951).) I ein produkt-moment korrelasjon vil
simultane feil g8 inn som ein, samanblanda (confounded) feil.

Reliabilitetstypen stabilitet og ekvivalens illustrerer dette:
Ein korrelasjon mellom to parallelle testar,her parallelle
former,administrert med tidsintervall gjev oss relishiliteten,
t.de Ty o= 0,80. Her er 20% av testvariansen estimert som
feilvarians. Men feilen er i dette test design prinsipielt av
to slag: Ein ulik diskrepans mellom skdreverdiar som dels skriv
seg fria innhaldsmessig ulike testar og dels frd instabilitet
frd gong til gong. I dette tilfelle er vi ikkje komne like
langt 1 den teknikk vi bruker som i den tenking vi har etab-
lert., Vi kunne her onskja eit design og ein énalyseteknikk
som gjorde det mogleg & £4 fram cstimat av begge feil,t.d.
0,80 + 0,12 + 0,08, og ikkje som no 0,80 + 0,20,

Variansanalysen brukt som matematisk modell vil kunna opp-
fylla vare gnalkje om differensierte feilestimat., Ein produkt--
moment korrelasjon kan ikkje det. Variansanalysen gjer det
mogley & dela opp den totale kvadratsum pd delkvadratsummar
Prd identifiserte variasjonskjelder 1 ein datamatrice.,Dermed
kan vi {inna kor mykje kvar variasjonskjelde yter til total
varios jon.
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Det var Hoyt(1941) som for alvor lanserte variansanalysen i
reliabilitetsestimering. Hans teknikk kan appliserast p&

same test design som t.d. KR20,altsd ikkje~-stratifiserte kom-
posita.Hans estimat gjev ogsd identiske resultat med KR20 eller
alpha. Hoyts analyse er teknisk ei nyskaping men teoretisk sett
tradisjonell.Hoyts enkle analyse viser heller ikkje dei fore-
moner variansanalysen kan ha samanlikna med tradisjonelle tek-
nikkar nidr vi har med meir kompliserte test design & gjera.

Det er forst i seinare &r at variansanalysen stiAr fram som den
desidert mest tenlege reiskap bade teknisk og til hjelp for
tanken i forskning om kring reliabilitet.Dette kan ha samanheng
med to ting: Testteorien er liberalisert,vi krev t.d. ikkje at
interkorrelasjonen mellom parallelle testar er like,og vi er
meir interesserte i variansstrukturen i komplisérte test design.

Vi skal i det felgjande utvikla to variansanalysemodellar for
reliabilitetsestimering som begge byggjer pd ikkje-stratifiserte
komposita.Seinare skal vi konstruera meir kompliserte modellar
pé stratifiserte komposita,

5.1, Variansanalysemodell for to-vegs klassifisering.

5.1.1. Oppdeling av total kvadratsum.

Tabell 2. Generell to-vegs datamatrise,

1.‘....'OOOU'j.l......I..k

1 XqqeeveeenesKygoeeneenn Xy X,

L XyqeeeenreaXggenennnnn Xy X

Do Xpqeeessnee Xpgeeennen X X,
PP SETETTETRRYS X

Vi tek utgangspunkt i ein datamatrise med n rckkjer og k ko-
lonnar som vist i tabell 2. I matrisen stdr ein Xij for ein

observasjon i i-te rekkje og j-te kolenne, Marginalverdiane

Xi. og X.j symboliscrer M-verdien over alle j 1 i-te rekkje

og M~verdien over alle i i j-te kolonne., X er M-vcrdien

over rekikjer og kolonnar,total M-verdi.
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Ein Xij kan karakteriserast som ein sum av den totale M-verdi,
differensen mellom lM-verdien for i-te rekkje og Mtot’ dif-
ferensen mcllom M-verdien for j-te kolonne og Mtot og endeleg
ein rest. Dette kan vi visa algebraisk:

Xgg =X 4 (X =X )+ (X =X )+ (X=X =X 44X ) (F98)

(FP98) er ein algebraisk identitet og md vera rett.

Dersom vi flytter X i (F98) frd hegre til venstre side av
likskapsteiknet, far vi:

(Kg 47X, ) = Ky, X, )+ (X 4= )+ (Rg =Xy =X X ) (899)

J 1.

(F99) viser at den totale avviksskdren er ein sum av tre kom-
ponentar: Ein rekkjc-komponent, ein kolonne-komponent og ein
residual-komponent.

Residual-komponenten, siste uttrykket til hegre for likskaps-
teiknet i (F99), er ei samant;;gt form og kan ha krav pad ei
forklaring. Residualen er det som blir igjen ndr vi frd Xij
trekkjer den generelle komponent (X ), rekkje-~komponenten
og kolonne-komponenten. Vi kan kallé.residualen eij og skriv:
egy = Xy = (X & (X X )+ (X X))

=X,;, - X

ij - X, - X.j

Xyg =Xy, =X 5+ X (F100)

Vi ser at (F100) er lik siste lekken i (F99).

+ X

Vi veit at avviksskldren er utgangspunkt for vlre mest vanlege
variasjonsmdl, som kvadratsum,varians,standardavvik og stan-
dardfeil av ulike slag. Dersom vi kvadrerer og summerer over
rekkjer og kolomnar i (F99), vil vi f4 total kvadratsum. Ved
desse operasjonane fadr vi ut i alt seks uttrykk, men tre av
dei fell fra fordi dei har avviksskidresummar som Taktor. Av-
Cviksskiresummar er som kjent lik null. Btter dette vil vi stéd
att med tre uttrykk, og vi fir:
) )? L) +(Xij"xi.“x.j+x..)2
(1101)
(1M01) viscr at den totale kvadratsum i1 cin to-vegs data-

(X;, - X

55 . = k(‘i.“X. +n(k.j—X

-

matrise er sammsett av tre komponentar: Ein kvadratsum som
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skriv seg frd variasjonen mellom M-verdiar for rekkjer, ein
andre fri variasjonen mellom M-verdiar for kolonnar og ein
tredje frid variasjonen mellom residualar.

5.1.2. Eksempel.

Vi skal visa med cit eksempel korleis vi kan dekomponera ein

to-vegs datamatrise og f4 fram total kvadratsum som ein sum
av tre komponentar.

I tabell 3 har vi ein matrise med 5 rekkjer og 4 kolonnar. Vi
har og med M-verdiar for rekkjer og kolonmmar og total M-verdi.

Tabell 3.
1 2 b) 4 Xi.
1 4 5 4 5 4,5
2 3 4 5 4 4,0
3 4 4 3 3 3,5
4 2 3 3 2 2,5
5 1 2 1 2 1,5
X ; 2,8 3,6 3,2 3,2 3,2

Etter (I'98) kan verdien Xyqs 4, skrivast:

4 = 3,2 + (4,5-3,2)+ (2,8-3,2)+ (4-4,5-2,8+3,2)
3,2 + 1,3 = 0,4 - 0,1

Vi gjer det same for alle Xi i matrisen og kan skriva ein

J
dekomponert datamatrise,slik vi har gjort det i tabell 4 (sji
side 57).

Reknar vi total kvadratsum av matrisen i tabell 3, fir vi
29,2, Same kvadratsum far vi om vi reknar kvadratsummen for

deil enkelte komponentane i tabell 4 og summerer,

Av tabell 4 g&r det from at skdrcverdiane cr delt opp i 4
komponentar: generell (g),rekkje- (r),kolonne- (k) og
residualkomponentar (eij), Men det cr berre tre av desse kom-
ponentance som varicrer, Som vi ser er den generelle kompenent
invariant over rekkjer og kolonnar cg yter sdleis ingen ting



Tabell 4. Dekomponert

R1

R2

R3

R4

R5

K1
K2
K3
K4

K1

L K2
LK3
X4

K1
K2
K3

K4

K1
K2
K3
K4

K1
K2
X3
K4

datamatrise.

1,3
+1,3
+1,3
+1,3

+0,8
+0,8
+0,8
+0,8

+0,3
+0,3%
+0,3
+0,3

0,7
0,7
0,7
-0,7

~1,7
-1,7
-1,7
-1,7

+0,0
+0,0
+3,0
+0,0

k

~-0,4
+0,4
+0,0
+0,0

-0,4
+0,4
+0,0
+0,0

-0,4
+0,4
+0,0
40,0

-0,4
+0,4
+0,0
+0,0

-0,4
+0,4

+0,0 -
+0,0 -

-0,4
+0,4
+0,0
+0,0

e 4
-0,1
+0,1
-0,5

.},0,5
0,6

~0,4
+1,0

+0,0°

+0,1

+0,0
10,0
+0,0
+0,0

3,2

3,2

3,2

3,2

342
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+1,% +0,0 +0,0

+0,8 +0,0 +0,0

+0,% +0,0 +0,0

-41,7 +0,0 +0,0

+0,0 +0,0 +0,0
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til variasjonen i matrisen., Rekkjekomponenten varierer over
rekkjer men er invariant over kolonnar. Kolonnekomponenten
varierer over kolonnar men er invariant over rekkjer,Residual-

.

komponenten varierer over rekkjer og kolonnar,

Alle variable komponentar har M, . (X‘.) 1ik 0. For & finna
kvadratsummen for desse komponentane kan vi difor bruka ver-
diane 1 tabell 4 som avvikssklrar slik dei stdr,kvadrera dei
og summera over rekkjer og kolonnar for kvar av dei tre kom-

ponentane, Desse operasjonane kan vi skriva slik:

2 2 2 2
= = e _ 3
C—XJGO‘E - 53{I‘ * ‘_xk +£Xres - 23’2 + 176 + 494' = 29,2
Vi f&r den same totale kvadratsum frd den dekomponerte mat-

risen som frd den originale.

(F101 )viser ein annan mite &4 gjera dette pd. I staden for &
summera deil kvadrerte avviksskarane for rekkjekomponenten
over rekkjer og kolonnar kan vi multiplisera med k (fordi
rekkjekomponenten er den same over kolonnar for el og same
rekkje) og summera over rekkjer., Tilfellet er analogt for
avviksskdrane til kolonneckomponenten; men no multipligerer
vi med n (fordi kolonnekomponenten er den same over rekkjer
for ein og same kolonne) og summercer over kolonnar. Denne
framgangsméten er ikkje bunden til "innmaten'" i matrisen.Detl
er nok ndr vi har marginalverdiane for rekkjer og kolonnar,
slik vi har dei i tabell 3. Legg merke til at vi greier dette
utan den dekomponerte matrisen. Marginalverdiane Xi. i tabell
3 er summen av komponentverdiane under Xi. i tabell 4. Som
vi ser av tabell 4, kan variasjonen i denne marginalsummen
berre tilskrivast rekkjekomponenten., Etter dette kan vi sji
pd kvadratsummen til reklkjesummen som k gonger kvadratsummen
til M-verdiane for rekkjer slik vi har desse M-verdiane i
tabell 4. Marginalverdianc X . 1 tabell % er summen av kom-
ponentverdiane etter X . i tabell 4. Det er berre kolonne-
kouponcenten gsom svarar’for kolonnevariagsjonen, Om vi bruker
marcinalverdione for kolonnar i tabell % eller kolonnckom-~
poncntverdianc i tabell 4, fdr vi den same kvadratsum for
kolonnevariasjon. Difor kan vi sjid pd kvadratsummen til ko-
lonnckomponenten som n gonger kvadratswmmen til M-verdiane

{or kolonnar,
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5.2, Hoyt-modellen.

Oppdeling av total kvadratsum i additive komponentar for eit
to~vegs design gjeld generelt for talverdiar som er ordna i
rekkjer og kolommar. Vi har hittil sett pd variansanalysen
berre med tanke pd & studera den matematiske struktur.

I paykologisk miling blir data ofte ordna i rekkjer og kolon-
nar. Test-data er til vanleg ordna med skdreverdiar for per-
sonar i rekkjer og item-skdrar i kolonnar.

Det er formelt ingen ting i vegen for & dela opp den totale
kvadratsum i ein person-item matrise i ein person~komponent
(rekkje-komponent), ein item-komponent (kolonne-komponent)

og ein residual-komponent. (Ei anna sak er kor meiningsfylt
det kan vera & tvinga denne additive struktur pd vdre data.
Det problemet tek vi ikkje opp 1 denne samanhengen. Vi rek-
nar her med at variansanalysen er ein god matematisk modell.)
Kvadratsumnen for personar tek utgangspunkt i variasjonen 1
M~verdiane for personar, kvadratsummen Ffor items 1 variasjonen
i M-verdiane for items, Residual-kvadratsummen er resten av
totalvariasjonen som ikkje er forklart ved person- og item-
variasjonen.

No er det slik at vi ikkje fullt og heilt fester 1it til test-
data bygde pa elt sampel som grunnlag for el estimering av dei
verdiane vi kan rckna med i populasjonen. Den variasjon vi ob-
serverer mellom personar er ikkje berre bestemt av genuine
persondifferensar,Vi md rekna med at den observerte person-
variasjon cr infladert av tilfellelege variasjonskjelder, og
p& ein cller annan madte md vi freista koma &t denne feilvarias-
jonen.

Kvadratsunmane som kjem fram ved bruk av (F101), er observerte
verdiar., Om vi skal ta utgangspunkt i desse kvadratswnmane ved
ei reliabilitetsestimering, er det spersmdl om vi har varias-
jonskjelder tilgjengelege som kon vera tenlege gsom eatimat av
den tilfellelege variagjon som vi teorcetisk har definert inn

i dei obscrverte verdiane.
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Dette er ikkje nye tankar; vi kjenner dei frd tradisjonell
test-~teori, Nytt er det & f8 desse tankane inn i eit form-
sprak som ikkjec har vore vanleg 1 test-teorien.

Ein kva som helst skire i ein person-item matrise,‘Xij,
tenkjer vi oss samansett av ein sann komponent, Py 08 ein
feilkomponent,eij, der sann komponent er definert som gjennon—
snittleg item-skire for pergson i i universet av items. Vi
skriv dette slik:

Xij3 = Py + @4 (F102)

I eit gampel av items kan person i's gjennomsnittlege skire

skrivas®t
;ﬁXi. .
T - Xi. =Py T &y, (F103)

Xi stdr for gjennomsnittet for person i over k items.Verdien
[ ]

Py er den same over items,og vi treng difor ikkje skriva den

som cit gjennomsnitt. Verdien e, er den gjennomsnittlege fell

over items.
Med utgangspunkt i (F101) definerer vi no person-variansen:
)2

kE (X, - X
~' 1. .o
MS; = £ ~ (F104)

Vi ber ha det k1&rt for oss at (P104) ikkje er total test-
varians slik denne er definert tidlegare, Variansen il Xi R

giennomsnittleg personskire, er
(X, -~ X

)2
SN0 R .e o =
= o (J, 105 )

Variansen til sumakiren kan skrivast

_ 2 27 2
2 2(]{}(]." I"K. . ) Kk (.’_(Xi."' X. . ) )

Relagjorvine melliom testvarians, MSi og variousen til gjennom-

snittleg person-ckire blir di
o r
ﬂ;cz KNG, = K" a., : (1M07)

HS, =l (¥108)
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Nar vi gdr ut frd at p; 08 ey er ukorrelerte, kan den for-

venta varians til gjcennomsnittlege personsklrar skrivast

2 2 2
E(oXi ) = ol + goi : . (F109)

Etter (F108) md forventa MS.l bli

4 - 2 2 | 14

E(Msi) = kol + kzei (1*110)
3

Men o = ae/k'g (F111)

i

Vi kvadrerer i (F111) og fér

2 2
o, = ge/k (F112)
Lo
Altsa,
o 2
kzei = o (F113)

Vi nyttar no (F113) og skriv (F110) slik:

rrcv‘ — 2 . 2
B(NS,) = kol + iz (P114)
BEtter (F107) og (F108) blir forventa testvarians
2y 2 2, 22 2 '
E(@t) e k(kzi +_Qe) = k%27 + ke (F115)
Reliabiliteten til sumskdren blir etter (F115)
k2% ko? '
oy = - ' (P116)
k2@2 + sz ke2 + @2
i e i e
Vi kan g8 eit steg vidare med (¥116):
2 2
Py = — = - (P117)

02 4 ﬂ?/k 02 + o2
i e e

(7116) og (¥117) viscr at reliabiliteten blir den same anten
vi tek utgangspunltt 1 testvariansen,;i den definerte person-
variansen (F104) cller i den gjennomsnitllege item-varians.
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(F116) og (F117) svarar til tidlegare definisjon av reliabi-
litet som forholdet mellom sann varians og observert varians.

Forventa varians til eitt item kan skrivast

2 2 2
E\gx'_) = 0l + 8] (F118)
ij
Reliabiliteten til eitt item md etter (P118) bli
ﬂi -+ @e

Etter at vi har definert reliabilitet i variansanalytiske
termar, (F116), (FP117) og (F119), er problemet no & kunna
estimera reliabiliteten frd sampel-data. Dette problemet kny-~

ter seg til feilvariansen,

I ein to-vegs analyse er det vanleg & rekna residualen som
elt tenleg feilvarians-estimat. Grunngjevinga for dette skal
koma etter kvart,

I tabell 5 har vi sett o ein to-vegs variansanalyse for ein
D

person-item matrise med obscrvert og forventa MS for del tre

variasjonskjeldene.

Tabell 5

Variasjonskjelde frg Obs (MS) E(MS)

Personar n-1 MS zz + kgz
’ i e i

2 2

;OMS L 1S5 . - ne s

Item It Nua 0, + 10 3

Residual (n-1)(k-1) MS., gi

T var samarheng er det berre obs(M3) og B(MS) for personar
og residual som interesserer. Av tabell % vil det gd fram at

den definerte reliabilitet (F116) kan estimerast slik:

o 'v(lus
i T s
PO B (1120)



R - 63

Eit estimat av (£119), reliabiliteten til eitt item, kjem fram

pd denunc miten:

1/k(MSi- MS.,) _ MS; - M3,

P1 = 1/k(HS, - MS_) + MS S, - 1S, + S
g i T o i~ r Yr

M5~ MS,
= — - (P121)
MS;+ (k=1)US

Eksempel

Vi tenkjer oss at tabell 3 (s, 56) representerer ein person-
item matrise. Vi let rekkjene representera fem stilar (skriv-
ne av fem forskjellige personar) og kolonnane fire vurderarar.
T tabell 6 presenterer vi variansanalysen av vire hypotetiske
data.

Tabell 6

Variasjonskjelde frg S5 MS
Stilar 4 23,2 5,800
Vurderarar 3 1,6 0,533
Residual 12 4,4 0,367
Total 19 29,2

Etter (F120) blir reliabiliteten til sumskiren over fire vur-
derarar:

5,800 - 0,367 _ 0,938

Py = v, 800

Etter (121) blir reliabiliteten til ein vurderar:

3 » ((;( () — ( .:",("— eyt
P1 el -"-—»i-‘* - Bt ) 922 / o= O § /B]

5,300 3 . 0,367

Dot cr som sagt recidualvari-msen vi braker som estimat av

Teilvoriansen. Variasjonen mellom vurderarar exr her halden
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utanfor. Denne variasjonen er eit uttrykk for det vi kan kal-
la vurderar-bias. Vurderarane bruker ikkje skalaen likt,deira
referenseramme cr ikkje den same. Denne ulike referenseramme

er i den modellen vi no har etablert, ikkje definert som feil.
Vi tillet at vurderarane bruker skalaen kvar pd sin méte,8lik
modellen verkar, korrigerecr vi for vurderar~bias, Dette har vi
vist 1 tabell 7. Her har vi korrigert for vurderar-bias ved &

Tabell 7. Matrise for korrigert vurderar-bias.

A B C D Sum  Gjsn
1 4,4 4,6 4,0 5,0 18 4,5
2 344 3,6 5,0 4,0 16 4,0
3 4,4 3,6 3,0 3,0 14 345
4 2,4 2,6 3,0 2,0 10 2,5
5 1,4 1,6 1,0 2,0 6 1,5
Sum 16,0 16,0 16,0 16,0 64
Gjsn 3,2 3,2 342 3,2 3,2

addera ellcer subtrahera cin konstant for kvar vurderar til
eller frad den opphavlege skiren, Denne konstanten er dif-
ferensen mellom vurderargjennomsnitt over rekkjer (kolon-
negjennomsnitt) og totalgjennomsnitt. I heve til total-
giennousnittet vil sjelvsagt somme vurderarar liggja for
hegt, andre for 1agt i skalaen, og vi korrigerer slik at
alle vurderarar far same gjennomsnitt., Som vi ser,blir sum-
skiren ikkje forandra; og som vi vil forstd, kan ikkje inn-
om-vurderar-variasjonen bli skipla ved denne korreksjonen,

Matrisen i1 tabell 7 er redusecrt med mellom-~-vurderar-variasjon
og stidr igjen med person-variasjon og residual-variasjon,som
er dei game som for. lLegs no merke til at residualen kan tol-
kast som ein innom~person-variasjon, I den grad varderarane
er uoande i si karakterpgjeving av ein og same stil ndr dei
bruker skalacn likt, i den grad fir vi usikker vurdering som

vi tollkar som €ril, Det or denne fellen som 1 var modell
. s
gAY irn som eit cstimal av feilvariansen @
No er det ikkje sikkert at denmne feilen er tilfelleleg, Nar

vi tidlegare har brukb omgrepet vurderar-bias, har vi med det



R -~ 65

meint ein generell tendens hos kvar vurderar til & bruka ska-
laen hegt eller ldgt eller likt i heve til totalgjennomsnittet.
Men vi kan og tenkja oss cin spesifikk vurderar-bias, ein
systematisk tendens til heg eller 14g karakter i mote mellom
ein bestemt vurderar og ein bestemt stil. Det er détte som

i teknisk terminologi blir kalla person-item interaksjon.

Denne interaksjonen fir vi ikkje noko m8l pd i vart design,
som er eit ikkje-replikert to-vegs design. Det vil seia at vi
berre har ein observasjon for kvar av deil kn celler i matrisen.
VAr residual er logisk 4 rekna for el samanblanding av to
typar variasjon: interaksjon og innom-celle variasjon., Denne
siste variasjonen kunne vi berre i med minst to observasjonar
frd kvar vurderar for kvar stil., Den eine karakteren som kvar
vurderar har gjeve ein stil, kan vi sj& pd som ein av mange
karskterar som denne vurderaren kunne ha gjeve denne stilen
under andre vilkdr som berre har ein tilfelleleg verknad pé
karaktergjevinga., Desse hypotetisk mange karakterar innanfor
el og same celle og over alle celler ville vera det beste
grunnlag feor ein tilfelleleg variasjon, fellvarianscn, I denne
situasjonen ville vi ogsd kunna rekna med eit celle-gjennom-
snitt., Variasjonen mellom cellegjennomsnitt over kn celler
ville vera ulgangspunkt for €l estimering av den genuine
interaksjon. '

Etter dette skulle det vera lettare & forstid at residualen

i vart tilfelle er ein camanblando varians; den "eigenlege"
feilvariansen representert ved vurderarfluktuasjon p& ein

og same stil (vi har fatt tak 1 berre ein av dei mange karak-
terar som kunne ha vorte gjevne av denne vurderaren pa denne
stilen) + person-item interaksjon.

T vart tilfelle er det for sd vidt ikkje mykje om & gjera &
kunna skilja desse to komponentane som vi no har definert inn
i residualen. Ein interaksjon vil nok som regel logisk sett
matta rcknast som feilvarians,

Vi kan korrigera matrisen 1 tabell 7 endd cin gong. Vi kan
lkorrigera for person-~variasjon. Det hayvest ikkje riwmeleg

ub at vi s skulle gjera; det er som kjent person-variasjonen
vi er ute etter. Nar vi likevel gjer det, er det for,om rad

cr, 4 4 ei endd betre Torsbiing av feilvariansen,residualen,

L
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Tabell 8 viser oss ein dobbelt-korrigert verson-item matrise.
Med utgangspunkt i tabell 7 har vi gltt vidare og korrigert

Tebell 8, Matrise korrigert for item- og personvariésjon.

A B C D Sum Gjisn

1 3,1 3,3 2,7 3,7 12,8 3,2
2 20,6 2,8 4,2 3,2 12,8 3,2
3 4,1 3,3 2,7 2,7 12,8 3,2
4 341 3,5 347 2,7 12,8 3,2
5 3,1 3,3 2,7 3,7 12,8 3,2
Sum 16,0 16,0 16,0 16,0 64,0

Gisn 3,2 3,2 3,2 5,2 542

for "person-bias", Det er gjort ved,for kvar person,d addera
eller subtrahera ein konstant til eller frd den korrigerte
skdren i tabell 7. Konstanten er differensen mellcm person-
gjennomsnitt og total gjennomsnitt., Den variasjon som no er
att i den dobbelt-korrigerte matrisen, er berre residual-

variasjon,

Tabell 8 skulle gjera det konkret kva som i Hoyt-modellen
blir rekna som fellvariasjon. Tabellen kan gje oss eit inn-
trykk av korleis fire vurderarar med same referenseramme i
skalaen ville setja sine karakterar pd fem like gode stilar.
Alle stilane skulle med sikker vurdering far karakteren 3,2.
Variasjonen 1 tabell 8 er ein variasjon om kring denne''sanne"
karakteren og er logisk & rekna som feil, Det er denne va-
riasjonen vi har brukt til feilvariansen, gg, i var relia-

bilitetsestimering.

5.%., Reliabilitet bascrt pd ein-vegs variansanalyse.
(Webster-modellen)

Jovt-modellen bysgjer pé ei toveps klassiligering der item-
) '4 o £ I 2
variosjonen blir skilt ut opg halden utanfor feilvariansen,
Detlc or ei rimeleg loysing pd Fellvarians--problemct nfdr vi

Porst og Fremat onskjcy el gjeonomsnittles personrongering
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utan omsyn til generell vurderar-blas, om vurderarane bruker
skalaen ulikt nir det gjeld nivd, eller til den skala dei
ulike vurderar matte bruka, for 4 halda oss til det eksemplet
vi har brukt. Det enkelte items evne til differensiering er
sjelvsagt viktig, og Hoyt-modellen er sensitiv for skilnader
i innom~item variasjon, i vart eksempel: innom-vurderar
variasjon.

Men det finst ogsd tilfclle der vi ikkje berre enskjer & sji

i kor stor grad el person-rangering blir den same over items
(vurderarar), men ogsd 1 kor stor grad items (vurderarar)
plasserer personane 1likt i ein og same skala, Ndr ci slik
plassering er viktig, t.d. i1 el evaluering der ein bestemt
bruk av ein karakterskala er fgreskriven og der den absolutte
karakter kan f8 konsckvensar for personane, blir itemvariasjon
(generell vurderarbias) & rekna som feil. Dermed er vi komne
dit at vi enskjer dennc variasjonen inn i feilvariansen i
tillegg t11 residualen, '

Desse Lo variasjonskjeldene saman, itemvariasjon og residual,
kallar vi innom-person variasjon (wp, within person). Denne
variasjonen gjev uttrykk for kor mykje dei ulike items va-
rierer i si "vurdering" av ein og same person nadr vi ikkje

har korrigert for ulike M-verdiar over items.

Tabell 9. Webster-modellen. (Ein-vegs variansanalysec)

Variasjonskjelde frg Obs (MS) E(M3)

2 2
; S - ME . ' kg
Mellom personar n~1 En o, + key
By e VS 2
Innom personar n(k-1) Mbwp o

Av tzbell 9 ser vi at innom-person variasjon er kowen 1

1
stoden for item- op vesidualvariasion (sja tabell ). Dei
Torventa varianoutirykk, B(S), som er rolevante lor relia-
bilileboostimering, or dei same 1 tabell 5 og tabell 9,
Silels Llir deiinisjonstornlanc Tfor reliabilited byide pd
tabell 9 dei sraee som reliabilitetsCowmlane (F116), (IM17)

o (119). Men cotimerdygn blir dkirje dew wsome,
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(F120) i Hoyt-modellen svarar til i Webster-modellen

MS, - MS_
P = (P122)

S i
(M21) 1 Hoyt-modellen svarar til i Webster-modellen

MSi~ MSWp

Py = (F123)
‘ M3+ (k~1)MSWp

I tabell 10 har vi brukt Vebster-modellen pd vAre hypotetiske

data fra tabell 3., Samanliknar vi dei to reliabilitetskoef-

figientane frd Hoyt-analysen med dei vi no fir, ser vi at

Tabell 10.
Variasjonskjelde frg SS MS
Mellom personar 4 23,2 5,8
Innom personar = 15 6,0 0,4
Ttems 3 1,6
+Residual 12 4,4
Total 19 29,2
Reliabiliteten til sumskdren:

5,8

Reliabiliteten til ein vurderar:

Py = T 0,771
5,23 + 3 ° 0,4’

skilnaden cr liten. Efter det vi no velt mi dette skriva seg
fra ein relativt Liten itemvariasion, som i dette tilfelle
herre i wvesentloeors grad hor pjort feilvarianscen sterre,
Vonstruksjonen av Xij cr i Vebster-modellen redusert til

tre komponentar: cin generell komponent, ein rekkjekoumponcent

o& residinalen, som no cr ¢ln innom-person variasjon.
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Teilkomponenten blir i denne modellen den del av skidren sonm
ikkje er forklart ved gencrell komponent og rekkjekomponent:

H

ej5 = X34 - (X + (4 =X )

= Xjgm Ky X X

Etter dette skriv vi

X.. =X .+ (Xi.-—- X

S )k (g X5 ) | C (M125)

J L.

I tabell 11 har vi sett opp ein forenkla tabell 4 der generell
komponent og rekkjekomponent gir inn som ein verdi og der ko-
lonnekomponent og residusl gdr inn som den andre.Etter som

Tabell 11.

A B C D Gjsn

T 4,5-0,5 4,5+0,5 4,5-0,5  4,5+0,5 4,5+0,0
2 4,0-1,0  4,040,0 4,0+1,0 4,040,0 4,0+0,0
3 3,540,5 5,5+0,5 345-0,5 3,5-~0,5 3,5+0,0
4 2,5-0,5 2,5+0,5 2,5+0,5 2,5-0,5 2,5+0,0
5 1,5-0,5 1,5+0,5 1,5-0,5 1,540,5 1,5+0,0
3,2-0,4 3,2+0,4 5,2+0,0 34,2+0,0 3,2+0,0

generell komponent ikkje yter noko som helst til variasjon,
vil variasjon i fgrste komponcnt i tabell 11 berre kunna
tilskrivast observert personvariasjon, medan andre-koniponent
variasjonen kan tilskrivast innom-person variasjon, Dersom
vi. reknar pa desse variasjonsnce, skulle vi £4 game resultat
gom vi felk i tabell 10.

Det knyter seg elles andre aspekt Uil denne ein-vegs modellen
som vi no har sett pi.Det or aspekt som vi skal ta opp 1 cin
arman soaonanheng of som er sterkt relaterte il ein randon-

parallell testteori. (Webster(1960))
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5.4. Samanhengen mellom KR20 og formlar basert pd Hoyt-analyse.

Ein Hoyt-analyse gjev identisk resultat med KR20, Vi skal no
visa korleis vi kan utvikla (1"20) med utgangspunkt i KR20.
Edwards (1959) har synt oss denne samanhengen., )

KR20 skriv vi

-2
<
1 Z9.
(OXX' = ('{"')(1 -~ "—% (1‘1126)
Vi veit at
2@.2 = k52
1 1

Den gjennomsnittlege item-varians er total innom-kolonne
kvadratsum dividert med fridomsgrader k(n-1).Altsd,

53
55 - —we Mch (we = within colunn) (P127)
k(n-1)
S02 = k5% = WS (7128)
5 . we e

Vi har Tor sett (F107) at e% eller a% = KNMS;. Difor ken vi no
skriva (F126) slik:

kMS MS

, ] e
Prgr = ()1 - —18) o (=) (1 - —E9) (F129)
k-1 kMSi k-1 MSi

(FP129) er ein sjeldan brukt variansanalyseformel til reliabi-
litetsestimering,men det er ein alternativ formel.

Vi gar eit steg vidare med (¥129). Den totale innom-kolonne
kvadratsum e¢r samansett av kvadratswmmen mellom rekkjene og
residualkvadratsummen,

ey o " 17
L)i)vvc = bx)i } SSI' (PT)O)

Vi ken difor skriva (13129)

. SS_j + B3,
(i P (1i31)
I/(}U"( ! Yoo 1 k(n-1 )MSi

Vi utviklar og reduscrer (11%1):

k(-1 )05, = 85, 05
1 1 r )
’

"
() pr o ( : ‘)(
fxr 7 N k(n-1)m5,
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) k(n-1)MS. - 88, - ssr

1
(xx = (k=1) (n-1)M8,

k(n~1)MSi S84 - 8s,

(k~1)(n—1)MSi (k-1)(n~1)MSi (k-1)(n.-1)m%3i
MS
r

Y

(£ - (2 -
k-1 k-1 MSi

MS MS. -~ MS
=1 - r - L r (F132)
MS, M5, :

hE 1

(P132) er den same som (F120),0g dermed har vi vist at KR20
og Hoyt-koeffisienten er identiske,

5.5. Utvikling av Spearman-Browns generelle formel
pd variansanalyse--vilkar,

Vi har tidlegare funne at reliabiliteten til det gjennomsnitt-
lege item, eller reliabiliteten til summen av k items, kan
estimerast med variansforholdet

MSi— MSr MSi- MSW
Pi = ——f~—~—; ellex'pk = ;ﬁ (T13%3)
MS i Mowp | : v

alt etter om vi bruker ein to-vegs eller ein ein-vegs modell.
Vi har vidare fumne at reliabiliteten til eitt item ogsd kan
skrivast som eit variansforhold
Ct o)
MSi" Mor MSi- Mbw

eller = P (F134)
r1 MS;+ (-1,

P11 = o \w
MS;+ (k~1)MS,,

alt etter modellen som vi nyttar,

Vi vil no visa at vi frd (¥133) kan utvikla Spearman-Browns
generelle profeti-formel ved 4 bruka (F134) i staden for ein
produkt-moment korrelasjon, som har vore det vanlege, og pd
vilkdr som er svort mykje annlels enn dei Spearman og Brown
opphavleg bygde pd. Vi viser denne utviklinga for Hoyt-
modellen, men ubviklinga er og gyldig for Webster-modellen,
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Vi multipliscrer ferst teljar og nemnar i Hoytbt-formelen i
(P1%3) med k og skriv

k(M8 - S )

P S, :
1
Men KIS, kan ogsd skrivast
KMS, = NS+ (k—1)MSr+ (k—1)(MSi—MSr) (M736)

Vi nyttar (F136) og skriv (P135) sliks

k(MSi— Lur)

_ (F137)
Px S+ (k1)MS o+ (1o=1) (MS; - MS,)

Vi dividerer teljar og ncemnar i (F137) med s, -+ (k~1)MSr, og
vi far '
le(MS; - MS.,)

S, + (k~1)MSr

= (F138)
Fx MS,+ (k-1)MS + (k=1) (1S, -3,

S, + (k~1)MSr
Vi kan og skriva (F138) slik:

o)
B MSi+ (k—T)MSr (
Pk -

~1)(MS, - TS
1+(k 1) (NS~ 18 )

k(MSi~ LS

=)
-
N
(N0
N

MSi+ (k—1)MSr

Om vi no gjer oss nybte av (P134), vil vi kunna sja at (#139)
kan gkrivast

) k101
Px 1 4+ (k-—1)',o1

(F140)

(F140) er Spearman-Browns foymel. Denne formelen har vi no
46t over pi variansannlyse-villkir, som er mykje meir libe-
ralce enn deil vi il vanleg gioer gjeldande for dernmoe formelen,
Dol er vikiig & merka seg at vio i (P140) nyttar ein intra-

Klassckorrelasjon, Vi oer clles vane med at vi nyttar cin
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interklasselorrelasjon i Spearman-~Browns formel, Desse to
korrelasjonsongrep skal vi sjd nerare p4.

Dei vilkir (¥140C) byggjer pd er etter Winer(1962) "that the
error of measurement is uncorrelated with the true.score,

that the sample of n people on whom the observetions are made
is a random sample from the population to which inferences

are to be made, that the sample of k measuring instruments
used is a random sample from a population of comparable
instruments, and that the within ~person variancc may be pooled
to provide an estimate of @ ' (Winer(1962),127)

5.6, Intraklassekorrelasjon og interklassekorrelasjon.,

Nar vi estimerer reliabilitet med variansanalyse, kan vi for-
svara & seia at vi samanliknar mellom-person variasjon med
innom-person variasjon. Heg reliabilitet er i denne samanheng
karakterisert ved relativt stor mellom-person variasjon og
relativt liten immom-person variasjon., Med basis i testteori
tolkar vi dette dit at ein stor del av den observerte person--
variasjon kan tilskrivast ein genuin eller ein sann person-
differense.

Vi uttrykkjer reliabilitet med eit variansforhold. Dette for-
holdet har noko av korrelasjonsomgrepet 1 seg ndr vi ser det
slik at reliabilitet er eit uttrykk for at innom-person ob-
servasjonar gidr saman, dei er i stor grad like; medan mellom-
person observasjonar er ulike, dei varierer mykje.

Eit variansforhold som uttrykkjer korrelasjon, blir gjerne
kalla ein intraklassekorrelasjon, Det er her spersmal om san-
gang irnmanfor ein og same klasse av obscérvasjonar. Ein annan

type korrelasjon har vi 1 den meir tradisjonelle produlkt-
monent korrelasjon, som vi gjerne kan kalla ein interklasse-
korrelasjon for di det her er speorsmil om observasjonar gdr
saman over klascar. Hegd og vekt er observasjonar av ulikt

lag (heilt vlike mAle-elningar). Dei representerer to klas-
sar av observasjonar, og korreloasjonen scier oss i kor gtor
grad mykje eller 1ite i den eine Wassen gir saman med nykje

ellcr Llibte 1 den andre klasscen.
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Ein interklassckorrelasjon knyter seg til ein observasjon
for kvart element, for kvar person t.d., for kvar av to klas-
sar, og berre to klassar. Difor kan vi seia at interklasse-
korrelasjon representerer ein bivariat teknikk, Bin intra-
klassckorrelasjon er univariat i den forstand at vf ser pd
innon-klasse obscrvasjonar som tilhoyrande cin og same varia-
bel. Men ein intraklassckorrelasjon er ikkje bunden il berre
to innom~klasse ohservasjonar for kvart element slik inter-
klassckorrelasjon er bunden til ein observasjon for kvar av
to variable for kvart element. I sd mdte er intraklassekor-~
relasjon eit meir generelt omgrep enn interklassekorrelasjon.

For 4 f4 eit mdl pd korrelasjonen mellom vurderarar i det
store og heile 1 vdre hypotetiske data i tabell 3 md vi rek-
ne seks interkorrelasjonar, og gjlennomsnititet av desse seks
korrelasjonane kan gje oss ein tokke av kva som ligg i om-
grepet intraklassekorrelasjon.

Nar vi Jjamferer intra-~ og interklassekorrelasjon,kan vi kan-
skje vdga oss pd ein analogi 1 forholdet mellom varisnsana-
lyse og t-test.Variansanalysen er ein heilt generell test

til preving av differensar mellom M-verdiar, Det er ein all
over test.Derimot maktar ikkje t-~testen meir enn to M-verdiar
om gongen, Ein intraklassckorrelasjon er ein all over kor-
relasjon for & sjd korleis innomklasse observasjonar gir sa-
man, |

Vi veit at ein produkt-moment korrelasjon prover kor godt
standardskdrane pad dei to variable gar saman. Det er god
forklaring pd at vi kan korrelera observasjonar frd to klas-
gar som bruker heilt ulike mdle--einingar. Ved ein produkt-
moment korrelasjon transformerer vi raskarefordelingar auto-
matisk til fordelingar med M = 0 0og 8 = 5. Dette vil sela

at ein produkt-moment korrelasjon ikkje teck omsyn til, 1
vart ckowapel t.d., at vurderarar spreier karakterane ulikt
og at dei brukcr skalaen vlikt med omsyn til generelt nivi,

T mangs heve ¢r vi interesserte 1 A4 bruka teknikkar som er
sensitive for denne slags informasjon i data., I reliabilitets-
cotimering kan debte vera om a4 gjera, Difor er ein produkb-
momen’t korrelasjon ikkjc generelt tenleg il dette feremilet,

cbber som vi ikkie lkan rekea med alb innom-lkolonne variansars
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er like og at mellom-kolonne M-verdiar er dei same.Klassisk
testieori postulcrer slike statistiske eigenskapar, og di cr
sjelvsagt ein produkt-moment korrelasjon pad sin plass. I ein
liberalisert testteori vil ein intraklassekorrelasjon vera
generelt tenleg, men ikkje ein interklassekorrelasbon.

Vi plar definera ein intraklassekorrelasjon slik vi tidlegare
har definert reliabiliteten til eitt itenm,

2
o

1
> (F141)

O, = —=
2
Qi+ﬂ

(<]

(F141) seler oss kor stor del av ein gjennomsnittleg obser-
vasjons varlans som kan tilskrivast sytematisk varians,

Det er interessant & sji4 pd del matematiske relasjonane mel-
lom intraklassekorrelasjon og interklassekorrelasjion, Vi sym-
boliserer her intraklassekorrelasjon med R, den gjennomsnitt-
lege interklassekorrclasjon med r, og vi skal vies at R = T

pd visse vilkdr,

For 4 gjera dette provet enklast rdd er transformerer vi forst
alle skidrar i ein matrise til avviksskdrar frid respcktive ﬂ.j’
dvs. M-verdiar for respektive kolonnar, Dette resulterer i cin
matrise der alle X.j = 0, Det totale gjennomsnitiet, X ,blir
ogsd 1lik null, Vi har med dette ikkje gjort noko som kéﬁ for-
andra korrelasjcnen mellom kolonnane, etter som cin produkt-
moment korrelasjon automatisk transformerexr til lilke M-verdiar.
Ogsd Hoyt-koeffisienten byggjer pd kolonnar med like M-verdiar.
Det veit vi fordi vi held kolonnevariasjonen utanfor. VAr trans-
formerte matrise er silels framlels gencrelt gyldig som utgangs-
punkt bdde for intecrklassekorrelasjon og intraklassckorrelasjon
(Hoyt—-analyse).

Vi illustrerer den skisserte framgangsmiten sd longt ved A
transformera matrisen i tahell 3, Det har vi gjort i tabell

12 pd side 76.

Vi gir vidarve oz rekunr uh kvadratsummar og produktsummar
med bheails 1o tobell 12 og seb desne verdiane irn i cin ko-
varis natrise, (Bin voarions-kovarians ustrise kon kollast
cin kovarians wmatrise rnir vi ser variansen som elt speosial-

tilFfelle av kovarianson. ) bette cr gjort L tabell 13.
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Tabell 12.

A B C D Sum
1 +1,2 +1,4 +0,8  +1,8 +5,2
2 +0,2 +0,4 +1,83 40,8 +3,2
3 +1,2  +0,4 -0,2 -0,2 +1,2
4 -0,8 0,6 -0,2 ~1,2 -2,8
5 -1,8 =1,6 =2,2 -1,2 -6,8
X.j 0,0 0,0 0,0 0,0 0,0

Tabell 13. Kovarians matrisec (kvadratsummar og produktsummar).

A B C D
A 6,8 5,6 5,2 5,2
B 5,6 5,2 5,4 5,4
C 5,2 5,4 8,8 5,8
D 5,2 5,4 5,8 6,8

Totalsummen av kvadratsummar og produktsummar i tabell 1% blir
92,8, som er kvadratsummen i fordelinga av sumskirar i tabell
7 pa side 64,

Vi finn at i ein variansanalyse blir, ndr vi nyttar (F107),

58, = SSXi/k
5 (P142)
8S, = S8, /k

T variansanalysen cr kvadratsummen for personar lik 1/k av
kvadratsummen for sumskirane, og kvadratsummen for gjennom-

2]
snittsskirane er 1/%° av sumskirekvadratsummen. ALtsd,

85, = 92,8
1

89, = 2%,2
L
N - I

l).)x = ),23



Tabell 13 let seg med enkle operasjonar omgjerast til ecin
interkorrelas jonsmalrise, som er oppstilt i tabell 14.

Tabell 14, Interkorrelasjoncmatrise,

B C D
A 0,942 0,671 0,765
B 0,798 0,908
C 0,748

4,832/6 = 0,805

For &4 ta dette generelt: Det er i alt k(k-1) interkorrel: sjonar
1 ein korrelasjonsmatrise niir vi reknar jl og 1j for ulike par.
Den gjennomsnittlege produkt-moment korrelasjon i ein slik
matrise kan skrivast

J—— i (31473)
L e (k=1) No_o

1

Vi postulerer no like variansar i kolonnane slik at o. = 2K
(F143) kan d8 skrivast

L}

< - <

- X (ixjkl T (‘ngl) 144
Py1 = - <. 2 (
k(k-1) N@ k(k-1) &.x5

J
I siste uttrykket i (F144) er teljaren 1lik produktswmuien i
cin kovarians matrise., I vdrt sprak kan denne produktsummen

skrivas®t
éxjxl = \Sﬂl* Sstot (11145 )

Det er verdt 4 merka scg at L matricen 1 tabell 12 cr wumaen

W kolonne-lvadratoumnone ik total kvodratsum, fordi alle
Lolomepicunonsni b o total gjerinonaaitt e 1ik null.,
Tostebe nwtieyklk L (1144) kan nemnacen skrivast som gionnom-
snibtet av botal kvadratowa, Yordi alle kolonne--kvadrs bsomnnr

er postulert Like,



8

Altss,
2 .y ] .
éxj 1/k(obt0t) (F146)

Btter dette kan vi skriva (F144)

i

5. - (i " #147)

'.u

ot fad

Vi veit at So*ot = 85+ uSJ+So . I vArt tilfelle, sjd tabell

12, cr 385, = 0. leor kan vi skriva 95 = 88.+ S
‘ 9 J L < L)Oto,t uSl Sr

(F147) kan etter dette skrivast
kS8, - (ss.+ ssr)

Py =
T (k1) 1/5(86, + §5_)
(k~1)SS 585, , :
= A (I"48)
(k-1)(¢ 5, 85.)

Vi dividerer no bdde teljar og nemnar i (F148) med (k-1)(n--1)
og Tar

(K. 1 ))JL) SC' )
T e 1)“* (k~ )UKT MSi+ (1=1)M3,,

(k-?)(h«]) (F=T ) (m=1)

(P149) er identisk med (F121). (F149) er eé%masjonsformelen

for intraklassekorrelasjon nar vi held kolomnevariasjon vtan-

for., Niar vi postulerer like koloanevariansar, har vi no vist

at intraklassekorrelasjonen er lik den gjennomcnitvtlege inter-
- klassekorrelasjon (produkt-moment korrelasjon).

Vi har tidlegare funne at intraklassekorrelasjoncn for vare

data estimert med (M49) blir 0,787. Den gjennomonittlege

prodult~moment korrelasjon har vi fatt +1l 0,805, At dei ikkje
o like ma okriva sep £r4d at vurderar-veriansance (altsd innom-

kolonne-~veciansone ) diklkje er dei same,

Det e Lite O Fimnma on dntralilassckorrelasjon i Lerceboker
Hays (19067%) har 1itt med, Vi viser i) Hasgard (1958) og Ljung
(1960)
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6., G-teori for iklrje-stratifiserte komposita.

Vi har sett kor elegant Tryon kunne kxvitia seg med del strenge
statistiske krav som klassisk teori sette til komponentane i

ein test for & estimera reliabilitet pad internal consistency
basis. Hans domenesampling-teori byggjer pd dei gjennomsnitt-
lege statistiske eigenskapane til testen eller rettare kom-
ponentane, og han finn at vi framleis kan estimera reliabilitet
med alpha-koeffisienten, Tryons krav er knytte til komposita

og ikkje til komponentar. Med det har han greitt & koma seg unna
a4 setja krav til observerte data.Det beor vi kunna rekna som ein
stor feremon.

Tryons restriktive krav til komposita har gjort at han har mitta
avgrensa sitt univers av testar til berre 4 gjelda testar med

like variansar og interkorrelasjonar. P4 ein mite setlt er vi di
ikkje komne lenger enn vi var: Vi tenkjer pd Spearman-Yule
tradisjonen og pad Brown-Kelley tradisjonen med omgrepet parallelle
testar., Det gsom er nytt hos Tryon i forhold +il denne klassiske
tradisjonen er at han bruker internal consistency utan vilkar

for &4 estimera den hypotetiske korrelasjon mellom parallelle
testar, medan klassikarane reint konkret matte korrelera pairal-
lelle testar. Spearman-Brown tradisjonen byggjer og p& internal
consistency, men pd strenge vilklr., Vi m& difor med god grumn hs
lov til & rekna Tryon som den mest liberale innanfor klassislk
tradisjon, om vi 1 det heile skal rekna han til denne tradisjonen.

Likevel kan vi seia at koensekvensene av eit random sampling syns-
punkt ikkje har £4tt fritt spelerom med Tryons tecori. Den fulle
konsekvens av random sampling av items vil gjelda bide kompo-
nentar og komposita, ikkje berre kompenentane som hos Tryon.

vil

Testar som c¢w sooonselte av lilke mange tilfellelcee items,

ha wvwlik varisns o wlike interizorrelasjcrnar, Det vil med andre

ord scia at do vle onselvens av oein roandom compling teord
ikitje ¢jev one Llelie Leoevar & Klorsniak forastend.
Mad dot md vl o e red oAt vio er Fomne Locin vanskoleg aituasjon

Tor roliabiliterooeiaering, son tiloynelatande hae vore neilt

. 1 P . PN gy e Y e . . .1 . A - - S by pp e
avhenelis av lonsiruls jonen narailelle fooior, Fi loyoine Lirs

st '

il Teedis il Tance Teysiong wolot proakticl:

ner, non o del ool Libe

Vi teln el b osoneal oo orondon-pas el e tentar, interitorreleroer
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dei og reknar ut den gjcnnomsnitilege korrelasjon mellom desse
testane, Denne leysinga er upraktisk for di vi no aller helsti
skulle korrelera meir emnn to konkrete testar. Vi vil sjelvsagt
fram til ein tolleg pdliteleg gjennomsnittleg korrelasjon, 08
da krevst det muange testar. Her ser vi feremonen med klassigk
definisjon av parallelle testar: Korrelasjonen mellom to testar
er nok for di alle interkorrelassjonar er like.

Det store ved Tryons reliabilitet er at han bruker internal
consistency utan krav til komponentane for & estimera korre-
lasjonen mellom parallelle testar. Det er delte som er den ele-
gante loysing bidde teoretisk og praktisk., Det er denne leoysinga
vi gjerne ville bruka 1 ein ny situasjon med random-parallelle

testar,

6.1. Reliabilitet redefinert.

Det skulle vera k1ldrt at vi imnenfor ein random sampling teori
vanskeleg kan forsvara & definera reliabilitet som korrelasjonen
mellom parallelle testar,slik klassisk teori gjer det., Heilt
grunnleggjande har denne definisjonen ikkje vore, kan vi vel
seia, Det vegsentlege ved reliabilitet er 4 f4 estimert kor

stor del av den observerte skirevarians som vi kan tilskriva
sann skérevarians. Det er dette som er den konstitutive reli-
abilitetsdefinisjonen, medan korrelasjonen mellom parallelle
testar like gjerne kan kallast ein operasjonell definisjon nar
klassiske krav er gjort gjeldande.

Vi har tidlegare sett at under klassiske vilkar kan vi bruka
fleire alternative definisjonar av reliabilitet:

@% 2

— 1 e

Pyxr = TP T Py (1150)
Oy

Under random sanpling vilkar vil den kvadrerle korrelasjon
rellom observerte og sannce skirar vera ein fullt tenleg defi-
nisjon av rcliabilitet, Denne definicjonen har vore lansert
for mange Sr cidan,Kelley (1924),Curcton(19%1);men har iklije
vorte allment akseptert som delinision,endd am denne definis-
jonen er den mesh geneveille. Grunnen il vel vera at ol lenge
vi vedkjoenmoer osy Klassiolk bteori,or det m:.,r.,:)dvum’x'i.g; A okiitia

til ny delinisjoun.
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Seinare Ars nyorientering innanfor rein testieori viser likevel
at elt skifte er no i ferd med & skje 1 definisjonsspersmilet,
BAde Cronbach,Rajaratnam,Gleser(1963%) og Lord og Novick(1966)
definerer reliabilitet som den kvadrerte korrelasjon mellom ob-
serverte og sanme skirar, altsﬁ,oiT. Denne determinasjonskoef-
fisienten seiler oss kor stor del av den observerte skiarevarians
som linemrt kan predikerast fri sann skirevarians, Dermed +$il-
fredsstiller denne definisjonen ogsd tradisjonelle krav til ein
reliabilitetskoeffisient.

6.2, Alpha er i meste fall lik den definerte reliabilitet.

Under klassiske vilkdr, med Tryon som den mest liberale, har vi
sett at vi kan estimera den kvadrerte korrelasjon mellom obser-
verte og sanne skidrar med alpha, etter som alpha og determinasjons-
koeffisienten, p%T, p& slike vilkar er like, Undex random sampling
vilkdr vil ikkje denne likskapen lenger gjelda. Alpha blir i den
nye situasjonen eit underestimat av reliabiliteten. 854 langt vi

o

veit er delte den cinaste miten & eztimera reliabiliteten pé,

o

ndr vi gnskjer 4 bygzja estimatet pd internal consistency.

Vi skal no visa at alpha i meste fall er 1lik reliabilitecten.
Provet vadrt gjer vi sd enkelt som rdd er; det vil seia vi tenkjer
oss at vi berre har to komponentar i viart kompositum, slik at

X = Y1 + Y2.
Vi har tidlegare sett at alpha-koeffisienten bygt pd eit kom-
positum av to komponcntar er Gutimans formel. (Sjd s.17 og 5.20.)
Vi skal altsd visa at reliabiliteten cr lik eller sterre enn

Guttmans koeffisient:

5 @(Y1)2 + Q(Y?)d ]
Pyp 2 2(1 - 5 ——) (151)
) 0"

Vi, presiserer med ein gong at vi iklje reknar Y1 0g Yp for
parallelle mal 4 klassisk forotand. Y, og Y, er to tilfelle-
[~

lege mal med kvar sin sonn okarce, T1 04 Tp, som ikkje er pos-
tnlert like,

Vi skal ferst vica at kovarionsen mellom Y1 o Y2 er 11) Ko-

1 N e
([ - 0 i; cry e

varinnsen mellom '
f%



o(Y,,Y

1,,2) = Q(T,],T

o)

it

@((T1 + E1),(T2 + E2))

= 0(T,,T,) + o(0y,Ey) + 0(2,,E,) + o(E,,E,)

{

o(1,,T,) (F152)

Vi har i utviklinga av (FM52) postulert uavhengighet mellom
sann komponent og feilkomponent og mellom feilkomponentar.Med
det fell tre av uttrykka frd, og vi stidr att med kovariansen
mellom dei sannc komponcntane, Dette "vesle" provet far vi
bruk for 1litt lenger ute i det "store" provet,

Vi slar fast ein sjelvsagt ting:
(o(1,) - 2(1,))% 2 0 (P153)

(F15%) scier ikkje anna enn at anten er standardavviket til
T, og T, like eller si er dei ulike. Vi kan utvikla (F153),0g
vi fér

2 N ,
)<+ 8(T,)° - 20(T,)6(T,) 20

QJ(T1

2(7)% + 0(1,)% 2 20(1,)a(D,) (P154)

I den matematiske statistikk finst der ein ulikskap som blir
kalla Cauchy-Schwartz ulikskapen, som i1 vAr samanheng kan

skrivast
@(T"l )V‘(T?_) 2 iﬂ(m,],{l‘g)‘ _/\_ 0 (J*"\Ljs)

(F155) seier at produkticet av standardavviket til T, og T, 1

1 2
det mingle er Lik den absoluitte verdi av kovariangen mellom
o

q"‘ Lo )?S
whun vidare lebtht & s34 at dette 1d 4 vera., lettare blir dot

4

som igjeon i dod minste cr lik nmull, Det er ikikje

nar vi dividercr ulikxslkap:me med U(T1)M(Tq). D4 fAr vi
: L.

a (T, e () (o (e, 1)
w..ﬁ,,lu. N > ,...L,,....‘.");ﬁ.v._u.. >0 (1\1 L)(’)}

ﬁ(T1>U(Tp) - m(Wﬁ)w(TQ) ”
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Andre lekken i ulikskapen i (I'56) er kovariansen til T1 0g T2
dividert med produktet av standardavviket til T1 0g T2, og det
er som kjent ein produkt-moment korrelasjon. (F156) kan difor
skrivast » .

1 2p(2,,1,002 0 (F157)

(F157) seier ikkje melr enn vi har visst frd fer.Men kanskje
det no skulle vera lettare & akseptera (IF55), ndr vi ser at
det gdr ei utvikling frad (F155) til (F157).

Ved & gjera oss nytte av (F154) og (F155) kan vi skriva

o(T1)2 +0(1,)2 2 2la(2,,1,)]> 20(T,,T,) . (7158)
Nar summen av variansane til T1 0g T2 er minst like stor som

2 gonger produktet av standardavviket til T, og T, (F154), s8
md etter (F155) summen av dei to variansane ogsid bli minst
like stor som 2 gonger den absolutte verdi av kovariansen mel-
lom T1
mellom 'l‘1 0g T2, som kan vera negativ,

og T2, som igjen md vera minst like stor som kovariansen

Til summen av Y1 og Y2 svarar observert kompositum skldre X, og
denne ¥ har ein sann skire T som er ein sum av 'l‘1 0g T2.
Variansen til sann skidre pd testen er cin sum av komponent-
variansane og 2 gonger kovariansen mellom .komponentane,

o(1)? = o(1,)% + o(1,)% + 20(T,,1,) (F159)
Dersom vi tek bort andre lekken i (F158) og legg til
2@(T1,T2) pd begge sider av den ulikskapen som erv igjen,
far vi
3 2 2 ) m m > s m m m i hEs (
g(T,)° + o(T,)° + 206(1,,1,) 20 (7, ,T,) + 28(7,,7,) (F160)
1 2 17727 — 1772 1772
Venstre cide av (M60) er som vi ser, cann skivevarians pd
teaton slik den er skeiven i (99), Ueere side av ulikskapen
(P160) er sjslveast Lik 4 gonger kovariansen mellom T1 og Tsh.

ALEsA

) , o
s ()T 4m(T1,TO) (1M61)
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Men (F161) kan etter (P152) ogs& skrivast
o(1)° 2 4s(Y,,Y,) (F162)

Dersom vi dividerer begge sider av ulikskapen (F162) med @(X)Q,
vil vi s8jd at venstre side blir reliabiliteten. Vi far

2 4o (Y. ,Y,)
e S

Hogre side av ulikskapen (F163) kan skrivast om. Kovarianscn
mellom Yi o0& Y2 kan vi og skriva som differensen mellom
kompositum-varians og summen av komponentvariansane, Dermed
skriv vi

26 (Y, ,Y.,) 5(X)° = (2(Y,)2 + a(Y,)?
PX,T)° 2 (——;z§3§-) ( )7 ) (F164)

(7164 ) kan s8 skrivast
2 2
@(Y1) + @(Yz)
@(X)a

p(X,1)% > 2(1 - (F165)

Vi er komne fram til (F165) som er identisk med (7151).
Dermed har vi vist at (F151) er rett.

Det ligg ner & tenkja seg at det md vera radd & fora eit
gencrelt prov for at reliabiliteten er minst like stor som
alpha., Dette generelle provel finn vi i Novick‘og Lewis (1967).
Det er noko meir komplisert ecnn det vi her har fert., Vi viser
1til dette generelle provet og slar fast at

2 ) o (¥;)" "
X,T)5 > (=) (1 = = (F166)
P( "2 k-1 ( w(X)Z

6.5, G=koeffisienten,

T eih uendeleg item—univers vil vi kunna trekkja uendeleg
mariglo testoe(komposita), kvar med k items. Desse lLestane har
iklcje like interkorrelasjonar, og dedl vil gje oss ulike eg-

it nv reliabiliteten, Det or verdt 4 merka scg at (17166)
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giev oss cin gpesifikk reliabilitet: Kor neyaktig kan vi slut-
ta oss til sann skare ndr vi observerer med just dette sampel
av items,med testen X1 t.d.? Det cer truleg sd at vi berre
eldan er interesserte i ein slik spesifikk reliabilitet,som
berre gjeld ein bestcut test av uendeleg mange liknande, men
ikkje nedvendigvis parallellec testar. Som regel vil vi vera
interesserte 1 & vita reliabiliteten til ein eller annan test
meir eller mindre tlliellelg trekt frd universet av testar.
Det er donnu( %}%éﬁég/}cllablllth vi vil vera best tent med,
altsd den gjennomsnittlege reliabilitet i universet av testar,
Denne forventa reliabilitet kan vi skriva.E)p(X,T)2.

Det er denne gjiennomsnittlege kvadrerte korrelasjonskoeffisient
mellom tilfellelege testar trekte frd universet av testar og
gijennomsnittet av alle testar i universet som Cronbaoh,
Rajaratnam,Gleser(196%) har definert som G-koeffisienten (the
generalizability coefficient). Denne G-koeffisienten indikerer
kor noyaktig vi jamtover kan slutta oss til individuelle dif-
ferensar i universskiren (sann skire) frd individuelle dif-
ferensar som er observerte med ein eller annan test trekt frd
universet, (Cronbach, Tkeda,Avner (1964 ),728)

G-koeffisienten kan sjelvsagt ikkje bestemmast direkte. Han

m8 estimerast, og vi kan bruka intraklassekorrelasjon for
dette foremilet. Alpha gjev 088, slik tilfellet var med den
spesifikke reliabiliteten, c¢it underestimat av G-koeffisienten.
Provet for debte Tinn vi i Rajaratnam,Cronbach,Gleser(1965),41.
Det kan minna noko om det provet vi nett forte for & visa at
den spesifikke reliabiliteten er minst like sgtor som alpha,

ndr eit lkompositum berre har to komponentar,

G.4, Reliabilitet reformulers.

TE/O(X,T)Q, (-koeffisienten, gjev oss den gjennomsnittlege
proporsion av variangen i obscerverte skirar som linewrt kan
predilerast frd univervsshirance. Det or ikkje postulert ckvi-
alente il 1 denme G-teowricen som ferer fragm L1l dennc type
kooffisient, DLt wdl blir sett pd som om det var sampla fred
olt wnivers av Liknnade men iklkje negdvendigvio ekvivalente
mial. Dol representerer il st mwiAl, coln unlverssiice, Vi

prsk jer 4 viba kor godt ¢lb oLikt obocrvert mil represcii-
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terer universckiren, eller i trid med dct vi har sagt tidlegare,
kor godt slikec mdl i det store oz heile representerer univers-~
skdren., Vi enskjer 4 generalisera frd ein observasjon til
universet av observasjonar., Det cr dette som er kjernen i G-
teorien (genevalizability theory), lansert av Cronbach,Raja-
ratnam,Gleser i ein rapport i British Journal of Statistical
Psychology i 1963. G-teorien er ci reformulering av klassisk
reliabilitet som badde har syntaktiske og semantiske impli-
kasjonar,

Utgangspunktet for denne reformulering av reliabilitetsteorien
er dei restriktive krav som i klassisk teori blir sette il
observasjonar, at dei skulle ha like M-verdiar, like variansar
og like interkorrelasjonar, Slike urealistiske krav kan berre
stettast 1 den mest omhyggelege test-konstruksjén. Her kan

vi greia &4 laga ekvivalente mdlingsinstrument, Men vi bruker
og har bruk for psykologiske og pedagogiske mdl som i praksis
ikkje stettar klassiske krav, Det kan t.d, gjelda karakter-
gieving og klasseromsobservasjon. Ogsd slike madl md vurderast
med omsyn til kor godt dei tencr sitt feremdl, Men for slike
rdl har vi vanta grunmnlaget for ei wvurdering. Vi har ikkje
hatt nokon teori for denne type observasjonar. Det klassiske
grunnlaget gjeld ikkje for mAl som sd opplagt ikkje er ekvi-
valente,

"Raters have different means and standard deviations and un-
equal intercorrelations. However, in some way reliability of
ratings must be established. So, what has to be done ig to get
away of parallelism of classical theory. In this context the
concept of universe or domain will be helpful, In the rater-
situation, for instance, to ask about rater agreement is to
ack how well we can generalize from one set of ratings to
ratings by other raters, The obscrvations obtained are regarded
ags members of a postulated class of observations to which we
can generalizce. A particular obscrvation fits within many
difrferent universes. Ib is necescary to indicate the universe
of gencerolicaiion, rather than to lmply that there is one
underlying "true" score. In order to make the concept of
universe shick, the wniverse has to be described, i,e,the
wiiverse of couditions of observations over which we want to
poncraline hos to be specilied vnombiguously o (Crornbach

(1966).116)
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Dette er eit nytt test-teoretisk feste for reliabilitets-
estimering med liberale og realistiske krav til data, I
denne test-teoretiske nyorientering ligg del semantiske im-
plikasjonane for reliabilitetsomgrepet. .

CRG(1963) finn ein syntaktisk rasjonale for sitt test-teoretiske
grunnlag 1 Cornfield og Tukey(1956), Cornfield og Tukey har
gjort greie for ein noko liberaliscrt(?) variansanalyse-modell,
som dei kallar ein "duebur"-modell (a pigeon-hole model), Dei
tenkjer seg cin to-vegs variansanalyse med eit univers av
rekkjer og eit univers av kolonnar med "duecbur" i kryssingane
mellom rekkjer og kolonnar, I desse cellene (duebura) tenkjer
dei seg vidare eit univers av potensielle observasjonar, Vi
samplar n rekkjer og k kolonnar, og innanfor kvar av dei kn

ij° Cornfield
og Tukey byggier pa vilkar som i vir samanheng vil seia random

celler vi dermed fér,samplar vi m observasjonar; X

sampling av personar (rekkjer) og items (kolonnar) og korreclerte
interaksjonar mellom personar og items, i.e, "the cell effects
are tied to the corresponding row and column effects in the
sense that when a particular person and conditiocn (item) have
been selected all threc values are determined."(CRG(1963),150)
Cornfield og Tulkey kjem fram til nett deil same forventa varians-
uttrykk som tidlegare hadde vore brukt pd meir restriktive(?)
modellar,

Med basis i denne variansanalyse-modellen viser CRG korleis vi
kan bruka intralklassekorrelasjonen i reliabilitetsanalysar utan
andre vilkdr enn at personar og items er sampla tilfelleleg
(random) og uavhengig frd ein populasjon av personar og fra eit
univers av items,

Fndd ei "liberalisering" skjer i utviklinga av G-teorien, CRG
viser at vi kan forkagta kravet om unit-rank, kravet om at eit

kompositum berre skal mdla cin generell faltor, Dci seier:

"Po make clear the extent to which we break away from
restirictive assunptions, we may sct up a model comparable to
X o= Mo+ (0 1) o+ (G4 -0) 4+ o . bub far more general. Scores

ni 12 L Nl -

arce congidercd to be dotermined by the following [actors:

The irot centroid factor of the covariapnces belween conditions
in the undverse; the person's weore on this factor is the

WL VLTLe seone M)Q
I
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F1F?...; other centroid factors required to account for co-

variances between conditions, For convenience, scores X on

p¥
any faclor are standardized with variance one,

di; residual variance after removal of the centroid factors,
No restriction is placed on Vd , the variance of dpi with

i fixed, pi/i

Now, introducing factor loadings bye, and apgy We may write

Xpi = M + bi(Mp-M) + (Mi—M) + F(aFiXPF) + dpi

The mean of By for any F is zero, and the mean of the bi is

one, It is now evident that we have discarded the unit-rank
assumption and the Spearman assumption that the regression of
Xpi on Mp is the same for all i." CRG(1963),147) Som vi ser,
vil vi enda opp med Xpi = M + (Mp-M) + (Mi-M) + d

1ik den modellen vi har gjeve for.(Sjd s.55)

pi? som er
Denne modellen, som er den same som Hoyts og som vel Jackson
(1939) ferst lanserte, er tilsynelatande mykje ulik Spearmans
observerte skire som har to komponentar, ein sann skire og
ein feilskire., Det er likevel ein ner samanheng mellom desse
to modellane., Vi kan merka oss at (Min) under klassiske vil-
k&r alltid blir null og kan sdleis reknast som definexrt bort
fra modellen for di alle testar har same M-verdi. Vidare ber
vi merka oss at M, total M-verdi, er invariant over personar
og items: Den yter ingen ting til skirevariasjon.(Sja s.%6)
Variansanalyse-modellen som vi etablerer her, degenererer til
Spearmans modell ndr klassiske vilkir er gjort gjeldande,

Det er interessant 4 konstatera at CRG pd sine liberale vilkar
kjem fram til aklurat del come formlane for G-cstimering som
vi kan utvikla for reliabilitetsestimering utan & basera oss
pad nokon ny teori, Vi viser til kapitbtel 5 og reliabilitets-
formlanc der, som no ogsd gjeld som G-formlar, Berre formel

29 1 CRC(1963) cr ny. Denne Formelen krev cin kosmentar,

6.9, Gestuedic og D-sobudic,

NG skil moellom det ded knllar oin G-ptudice og cin D-studic,
Bin Gestudic har L forcaedl 4 prove ub elt dinstrument coller

. . O T S, o 3 o i AR seom e S I S
Yok jeo cebtnree oln bypoe dnstrument, ved A4 s Jror godt det
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let seg gjiera & generalisera frd observert skive til univers-
skdre, eller ogsd & sjd i kor stor grad det postulerte eller
definerte univers av observasjonar '"heng saman'.

Ein D-studie har il fercmil & koma fram til resultat som kan
vera grunnlag for ei avgjerd (decision) som gjeld personar
eller grupper av personar t.d. Her er det spersmial om kor
godt eit instrument bestemt til praktisk bruk vil predikera

universskiren.

6.6, Test design.

Ein G-studie og ecin D-studie kan ha ulikt design. I denne
samanhengen, vi held oss her til ikkje-stratifiserte komposita,
vil ulikt design seia to ting: 1) at k varierer frd ¢ til D og
2) at vi bruker crossed eller nested design.

6.6.1. k varierer frd G til D.

I ein G-studie kan vi bruka fleire items enn i ein D-studie
t.d., Vi prgver ut eit obscrvasjonsskjema med 4 observaterar
(Gnstudie), men vi bruker skjemaet i praksis med 2 observa-
torar (D-studie). Sctt at vi skal finna ein G-koeffisient for
D-data med utgangspunkt i G-data. Vi har k items i G-data, og
vi egnskjer & bruka k' items i D-data. Kor stor blir G-koef-
fisienten for D-data? Vi kan utvikla felgjande estimasjons-
formel:

Den uvekta universskirekomponenten fri G-data er 1/k av

MSi - MSr. Vi vektar s& denne komponenten med k', Den obser-
verte skidrevarians far fcilvariansen, MSr’ i tillegg. Vi
skal fram til eit estimat av alpha(k'), som vi skriv

alpha(k') = ——s——5 _ (P167)

(F167) blir estimert slik:
(S, - 10
]{ /}L(Iv!,),l' : ‘.)'[_")

k'/k(mﬁi» M)k WS,

alpha(k!) =
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k' (M, -MS,)

i

alpha(k')
e . _ kW
k Moil kMSr k MSr

k' (MS, - MS_)
= = L - (F168)
k'MS. + (k=k')MS ’
1 xr

(F168) er CRG's formel (29) som gjev oss G-koeffisienten til
D-data med utgangspunkt i G-data., S4 vidt vi kjenner til, er
denne formelen ei nyskaping.

Vi kan og koma fram til (F168) ved & ta utgangspunkt i den
gjenmomsnittlege sumskdre over k' items, Nir vi glr frd eitt
item ti1 k' items, vil fellvariansen 1 den gjennomsnittlege
skdre bli 1/k' av feilvariansen til eitt item, Her folgjer
vi same tankegang som ndr vi reknar standardfeilen til M.
(Sj4 s.61)
Vi snskjer & estimera @?/(@5 + (1/k')wg), og det gier vi pd
felgjande mite:

1/k(MS; - MS_)

alpha(k') = (F169)
1/k(s; -~ M) + (1/k')MS,

Nar vi utviklar (P169), kjem vi fram til (F168),

Det er ikkje lett & sjd at (F168) er lik Spearman-Prowns
generellc profetiformel, men det kan vi visa. Likskapen er

ein likskap i form, Spearman-Brown byggier som kjent pd inter-
klassckorrelasjon, medan vi i G-teori held oss til intraklasse-

korrelasjon.

Alpha blir symbolisert med a, og vi startar med Spearman-Browns

formel,som vi skriv

alk') = na(l) (7170)
1 + (n=-1)n(k) ‘

I (P170) ¢er n = k"/k_, forholdet mellom talet pd items 1 D-data
og talet pd items i G-daln. Altsd

(i) - oA (M71)

a(k) cr Hoyt--kocitisicntoen, og (,B'T'/‘n) Iran difor skrivast:
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(k'/k)(MSi- MSr)/MSi
1 + ((k'/k)~1)(MSi— MSr)/MSi
(k'/k)(ﬁS,~ MS )

MS, + ((k'- /h)(MS - 18, )

k' (MS, - M¥S_)
- ' L - X (r172)
KNS, + (k' k)(msi- U

Nar vi multipliserer ut andre lckken i nemnaren i (F172),
ordnar og stryk, far vi
k'(MSi— MSr)

alk') = , som er (T683),.
k'MSi+ (k'- k)MSr

Nar vi skal estimera G-koeffisienten for D-data med ﬁtgangs—
punkt i G-data, er (F168) den gcnerelle formel., Det er likevel
to spesialtilfelle av denne formelen som det kan vera nyttig

4 kjenna til. Desse to spesialtilfella har vi utvikla tidlegare
i ein annan samanheng.

Det er forholdet mellom k og k' som er avgjerande for kva for-
mel vi skal bruka,

G-data D-data Formel

k' (M- MS_,)

k £ k' a(k') = —, som er (F168).

! 1

: k MSi+ (k' k)MSr ..
MSi— NS

Xk = k! alk'!) = , som er Hoyt-formelen, (F120).

MSi

| (M, - HS,.)

ky1, k'= a(k') = ' , som er (F121).

M3+ (k=1)MS

CRG(1963) seicr at desse formlanc er rettferdig-gjorde
"without assuming oqu1valen§c, unit-rank or uniformity of
the within ccll variances @i. Vithout equivalcence,however,
we can only oay that the intraclass correlation alpha is
approxivately cguel o Ho.o., nud a nore-or-legs close lower

5 i
bound o Ef”w&“'“ (CRG(1963),151)
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6.6.2, Crossed og nested design,

Nar allc personar blir preovde med dei same items, fir vi det
CRG(1963) kallar matcha data. Vi samplar eit sett av items,og

berre eitt, og glev dette sett av items til alle personar.
Dette er tradisjonell test-type. Vi har bruk for k items.

Men vi kan og sampla elt sett av items frid itemuniverset like
mange gonger som vi har personar., Nir kvar person far sitt

sampel av items, har vi med umatcha data & gjera. Vi har no

bruk for kn items.

I variansanalyse-terminologi vil desse to typar av data svara
til crossed og nested design. Nar vi kryssar personar og items,

vil det scia det same som at alle personar far dei same items.,
Nar personar far ulike sett av items, vil det seia at items er
spesifikke for kvar person, cit sectt av items gar ikkje igjen
frd person til person, Vi scier al items er "nested within
persons", I dette tilfellet kan vi berre identifisera innom-
person variasjon i tillegg til mellom-person variasjon, medan
vi for crossed design ldentifiserer bdde variasjon mellom items
og interaksjon mellom personar og items i tillegg til mellom-

person variasjon,

Desse to typar av design, crossed og nested, svarar til dei to
modellane for reliabilitetscstimering, Hoyt-modellen og Webster-
modellen, som vi har sett pd tidlegare., (Sj& s.59 og .66.)

I testing har nested design ikkje vore brukt, og det ville
vanskeleg kunna forsvarast & bruka debtte designet innanfor
klassisk test-toori, Derimot vil det vera i fullt samsvar med
G-teori & nytta ncsted design.,

ed brukﬁr»synspunkt kan det by pid store Tercmoner med nested
design 1 testing., Det er elt avgjort aber med standardiscrte
testar og standpunktprever som blir brukte om igjen og om igjen,
at dei kan bli kjente for del som ckal £4 deil. Ved 4 nytta osse
av nested design ville kvar elev kunna £4 sitt sett av items

til el standpunitpeoving, eit random swapel frd eit univers

av slike dbems, og aldri det same scib av iteons om 1gjen ved

el retesting bod, fled eloelktroniske hjelpemidlar er ikkje dette

lenger ein heildt arealisticle tanke, og det ¢r grunn til A

merka scog med otor dnbereose atb Bducotlional Teoting JService
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visstnok arbeider med konkrete planar for denne type testing.
(Cronbach(1966),134) For andre typar av instrument vil nested
design vera meir vanleg, observasjon av born til ulike tider,
karaktergjeving med ulike sensorar t,d. Men vi har knept nok
hatt teori til denne type data. Det reknar vi med at vi no har.

6.6.3. Bksempel,

Det hypotetiske materialet som vi presenterte pa s.56 og som
vi rekna reliabilitet pd pd s.63, kan vera G-data. Vi enskjer
G-koeffisicnten for D-data ndr vi bruker a) 2 vurderarar, dei
same 2 for alle 5 stilar og b) 8 vurdecrarar, dei same 8 for
alle 5 stilar. Vi bruker (F168),

a) v

nlpha(2) 2(5,800 =~ 0,367) _ 10,866 _ 0,881
2 . 5,800 + (4-2)0,3%67 12,3%4

b) ] ,

alpha(B) ~ 8(‘),800 - 04)6/) - 4)7464 - 0’961/

8 . 5,800 + (4-8)0,367 44,932

Alpha(2) og alpha(8) er estimat av/o(X,’I‘)2 for 2,respektive
8, vurderarar, Med 2 vurderarar kan vi rekna med at i det
minste 88% av sumskirevariansen er forklart ved universskire-
variansen. For 8 vurderarar er tilsvarande tal 97%. Dette er
vdrt mal »d kor godt vi kan generalisera frd observert skire
til universskire,

VArt illustrasjonsmateriale er matcha data. Vire data skriv

scg frd crosscd design.

P4 basis av crossed desipgn kan vi estimera G-koeffisicenten
for nested design. Det kan vi forklara pa denne mdten: Ved
4 adders kvadratsummen for mellom items og person-item
interakosjon far vi innow-person kvadratsum, Dette cr ein

somanhlanda (confounded) kvadratsiyn som vi ogsd kunne rekna

\
med a0 om vare data voar baserto pd nepted design. Dosted
doslen 4 denne sorornbeng vil sela ot del fem stilance cr
vurdeote av Lorckjellige vurderarar alle flre gongene, om
yiovil, Ton rerokjollise consorlag, Lodette Liltellet har

vi bruk Por 4,500 tilfolleloes valde varderarar mot Ulre
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urderarar, eller citt sensorlag nir designet cr crossed, Vir
innom-person kvadratsum er elt mal pd det gjennomsnittlege

nsorlags soemje 1 sl karaktergjeving, her uttrykt ved karakter~
spreiing, for kvar stil. . .

For 4 estimera ein G-koeffisient for denne type data nar G-
studien byggjer pd matcha data, tek vi utgangspunkt i den
analysen vi gjorde med Webster-modellen pd s.68, som er ein
csted~design-nodell, Vi bruker no innon-person variansen som
feilvariens. Vi snskjer G-koeffisienten nir vi bruker a) 10
forskjellige vurderarar og b) 40 forskjellige vurderarar, Vi

fdr no

a) )

alpha(2) = —2(8.8 = 0,4) 10,8 . 4 oy
2., 5,8 + (4=2)0,4 12,4

b)

8 . 5,8 + (4-8)0,4 44,8

Nar 10 forskjellige vurderarar gjev sin karakter til 5 for-
skiellige stilar, kan vi rekna med at 87% av obscrvert skire-
varinns kan tilskrivast universskarevarians. Nar vi bruker 40
forskjellige vurderarar, vil 96% av observert skirevarians
vera forklart ved universskirevariansen,

Nar vi bruker denne modcllen, seler vi ikkje at minst 87%,
recspektive minst 96%, av obscrvert skiirevarians er forklart
ved universskirevariansen. Med nested design er intraklasse-
korrclasjonen ikkje eit undercstimat av den kvadrerte kor-
relasjon mellom observert skire og universskire. Intrallasse-
korrelasjonen cr i dette tilflfellet 1ilt den kvadrerte kor-
relasjonen, Vi gdy ilkkje nernnre inn pd delte her, men vi
viger til Webster(1960) og til CRG(1903).

i1 estimering av G-kociTisienten for nested dewmign pd basls

av crossed desipen, oio Dajoavatnam (1906 ).

¢
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6.7, Generaliseringsuniversct,

T definisjonen av C-koeffisienten stdr universskiaren sentralt.
Univergsskiren er den gjiennomsnittlege skire ein person ville
oppnd cm han vart provt pid alle items i universet, altsi ein
skdre basert pA universet av potensielle observasjonar.

Denne universskidren kan punktestimerast,Aom vi. er interesserte
i det, (Lord og Noviek(1966),Cronbach(1966))

I G-teori er vi meilr interesserte 1 4 vita kor godt dei obser-

verte skirar korrelerer med universskirane for dermed & f4 eit

mal pd kor godt vi jamtover kan estimera universskdre pd basis

av observert skire, Vi vil vita i kor stor grad vi har grunnlag
2

for & generalisera til universskdren, den perfekte skire, eller

som vi tradisjonclt har sagt, den sanne skire,

"When an investigator makes an observation, he never regards
that measurement as meaningful in its own right., Rather, he
regards it as a sample from a universe of observations that
might have been made with other instruments, other obzervers,
or on other occasions. Any conclusiocons he draws from his own
data will (1ikewise) be generalized over some universe of com-
parable obscrvations. In order to judge the dependability of
such a gencralization, he must determine how closely a sample
of behavior such as his agrees with the result to be expected
from making all possible measures in the universe.”
(Rajaratnam, Cronbach, Glecer(1965),41)

Den type univers av observasjonar vi held oss til i denne om=~
song, c¢r eilt ikkje-stratifisert univers av potensielle obser-
vasjonar, Det vil seia at vi bruker berre eitt identifikasjons--
attribatt ved items, slik ot alle observasjenor i vart vanivers
kan gia i under el og sane Klossiflisering., Sjelvsagt vil ob-
servagsjonar nersast alltid hunna klassifiserast etter fleire
identifilkasjonsattributt, Bin obscurvasjon kean repregcentera

bade oit wnivers av Lormer ogf elt univers av applikasjonar
(trials). Difor cx det s vikbtig ot dob univers av obuervasjonar
vi gunkjoer & generalisera i1, blir definert pa ferehnnd, Det
or it aboolubt krav 1 G-tcori at cin olik definisjon blir
ekoplicitt gjeven, I Irlassisk teord har pencraliscrings-

undversot CUGE Liton of Ingon plaso, og det trass ool conn
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skdre har hatt ein mykje framskoten plass.

"Since a given measure may reasonably be generalized to many
different universes, the investigator must specify the universe
which is of interest to him before he can begin to study
generalizability. This consideration is omitted from the
classical theory, where 1t is implied that every test has

a true score, belongs to only one family of parallel tests,

and has only one "reliability coefficient®,(CRG(1963),144)

Ein test vil i G-teori kunna tilhgyra mange familiar av random-
parallelle testar., Difor mé vi ogsd rekna med at ein test
potensielt har mange G-koeffisientar., Denne rasjonale krev
difor at vi startar ein G-studie med ein definisjon av det

som interesserer oss, og at vi sd8 fadr tak i to eller fleire
uavhengig selekterte observasjonar innanfor dette universet.

Guttnan(1953) peika pd kor lite dette synspunktet har vore
plakta i klassisk teori, og Cronbach seier i denne samanheng:

"The crucial notion in the classical theory is that a test has
a true score that enters into all tests "parallel" to it. This
conoept was severely criticized by Guttman, He referred to the
example of the Thurstone fourletter fluency test, for which at
least 3 dissimilar parallel tests could be constructed. Each
would lead to a different reliability coefficient. In terms of
generalizability theory, however, we would rather say that
these represent different universes. we might generalize to. So
it is more appropriate and more reasonable to investigate how
well to‘specify a universe of particular test forms (generally
speaking, &a universe of conditions)over which we want to
generalize.!" (Cronbach(1966),124)

Vi har tidlegare sett pd dei konvensjonelle typar av reliabi-
litet: ekVivalﬁnS, stabilitet og ekvivalens-og-stabilitet.
(sid 3,31)fPéfeiﬁ:méte kan vi sj& denne klassifisering som
ein grov’ékiééé>av*tre generaliseringounivers. Ekvivalens

08 stabilitet Tepresenterer ikkje-stratifiserte univers,mcdan
ckvivalens~og-stabllitet i grunnen representercr eit strati-
figert univerﬁgetter Som vi har brukt to identilikasjons-
attributt. (Fo :d'“vi;ikkje brulker eit "fullbore" design pi
ekVLVulenS€58 tet, fir vi cin reliabilitetskocffisient
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som blandar saman dei to univers: Vi administrerer form 1 ein
dag, form 2 ei veke seinare t,.d.. Hadde vi administrert bade
form 1 og form 2 same dag og form 1 og 2 same dag el veke
seinare t.d., ville designet vore si vidt godt at vi kunne
tillatn oss & generalisera over del to univers samstundes. )

Men desse meir klassiske "definisjonar" av universet cr si
vage at dei ikkje tilfredsstiller del presise og eksplisitte
definisjonar som G-teori krev, Dette er sikkert motiveringa
for 4t Standards for educational and psychological tests and
manuals (1966) rar til at vi ikkje lenger skal bruka termane
ekvivalens,stabilitet og ckvivalens-og-stabilitet, men i kvart
tilfelle sd presist og eintydig som rdd er definera det
spesifikke univers vi har i tankar,

"Designating a coefficient as "an estimate of the expected
coefficient over (e.g.) test forms and trials" permits us to
dispense with the unwieldy nomenclature of the Technical
Recommendations for Psychological Tests(1954) - viz.,,"coef~
ficient of stability'","coefficient of equivalence",and
"coefficient of internal consistency". Any idea that could
be expressed by naming coefficients distinctively can be ex-
pressed more precisely by designating the universe to which
each coefficlient refers." (CRG(1963),159)

Vi har tidlegarc peika pid at Tryons omgrep domenevaliditet er
nert i slekt med omgrepet "construct validity". Ogsa G-teori
stdr 1 nert slektskap til desse to omgrep,

"Since the universe is a construct that he (the investigator)
introduces because he thinks it has explaratory or predictive
power, an investigation of generalizability is seen to be an
investigation of the "construct validity" of the measurce, Thus
the theory of "roliability" and the theory of "validlty"
coalesce; the analysis of gencralizability indicates how valid-
ly one can interpret a neasure as vepresentative of a certain

set of possible measurcs.,' (CRG(196%),157)

Dot er vitrtig & ha det kiart for veg at i O-teori er univers
og kool fTioient "nvhengige" av kvarandre, IFed "klassiok™ bruk
av roliabilitet kon vi Linna dome pa, truleg ikikcje 4, at cin
reliabilitetskocaisient blir gjieven com ikkje giev ogg ro-

Levant dndormasion om heslen 3 den cqomavhens han blie bhoukt,
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Kor ofte kan vi ikkje sjid at det blir brukt split-half
reliabilitet (internal consistency) ndr det er si opplagt

at vi hadde bruk for test-retest reliabilitet, for di den
forste som regel er lettare & f& tak 1 enn den andre, og for
di vi av ein eller annan grunn har fatt det slik for oss at
same kva for koeffisient vi bruker, si seier han oss noko om
denne tests reliabilitet, reliabiliteten med stor R, G-teori
presiserer at cin slik reliabilitet ikkje finst,

"The reinterpretation of '"reliability" theory as a theory of
generalizability removes many confusions from the application
of measurement theory, The semantic problems of interpreting
"reliability", "true score", and "error" reduce to mere

matters of syntax when we introduce the word "generalizability".
To spcak of the generalizability of a measure is obviously an
incomplete statement until the speaker indicates what construct
is being generalized to; he is forced to be explicit about

what has often been implicit and therefore lost from sight.

The so-called error of measurement becomes a discrepancy be-~
tween the measurement and the universe score, and the question,
"What universe?" follows naturally." (CRG(1963),156)
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