
FrA


SPESIPIKIC

til


GENER.ISI

RELIARILITETS TEORI

Hans -Magne Eikeland

University of Oslo

Oslo november 1967



R - T

FØREORD

Dette arbeidet er eit referat eg skreiv frå ei seminarrekkje

eg hadde ved Pedagogisk Forskningsinstitutt vårsemestret og

haustsemestret 1967.

Tittelen har kome til etterpå. Nemninganespesifikk og generisk

reliabilitet er henta frå Lord og Novick: Statistical theories

of mental test scores, som kom i bokform i 19681 og dei dekkjer

omgrepet klassisk reliabilitet og det som på engelsk-amerikansk

er kalla eneralizabilit . Terminologien ser ikicje ut til å ha

stabilisert seg i litteraturen. Sjølv synest.eg det kan vera om
å gjera at vi ved den terminologien vi tek i bruk, får fram

kontinuiteten frå klassisk til moderne testteori. Det lukkast
ikkje godt om vi bruker reliabilitet og generalizability. Eg

såg gjerne at omgrepet reliabilitet også kunne brukast innanfor
nyare testteoril men då sjølveagt med eit tenleg modifiserande

adjektiv for både klassisk og moderne teori. Spesifikk og
generisk reliabilitet tykkjest vera godt brukande.

Det kan vera nyttig å ta med eit noko lengre sitat frå Lord og
Novick's kapittel 8, for om mogleg å gjera det meir intuitivt
klårt kva skilnaden på spesifikk og generisk testteori er. Vi
siterer frå 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 misrepresent the abilities of the individuals
being measured. For example, he may feel that thc scores might
have been different if a different 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 thatWie 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 measurements, 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 others 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 study 


'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 


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 generie but
speåk of =eralizabilit $ whereas we use the older term
reliabili y.

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 sjølvstendig bidrag: Coefficient alpha and the expected

variance-covariance matrix of random composite measurements,1970.

I det same kapittel 7 var det peika pit ei vidare modellutvikling

for stratifiserte testar. Dette er gjort i The structure of

generalizability theory for hierarchically stratified tests,1972.



Referatet er elles i si opphavlege form. Forandringar burde
sikkert gjerast. Med tanke på ei eventuell omarbeiding og
a jour-føring er eg sjølvsagt takksam om dei som les dette
referatettkan koma med framlegg til forbetring, kriiisera og
peika på feil sonAtte vera gjorde.

Av tekniske grunnar er det greske symbol, lite sigma, skriven
ø og ikkje som det burde vore skrive, Det er å vona at dette

ikkje vil bli til bry for lesaren.

Oslo i januar 1973.


Hans-Magne 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

testteorien. I klassisk teori er desse omgrep identifisert med inter-

form korrelasjonar og testkriterium korrelasjonar (Cronbachp Rajaratnamp

Gleser (1963), 137),

Vi har rekna og reknar framleis validitet viktigare enn reliabilitetp

med rette når vi ser reint praktisk på testing. Dei fleste av oss veit

nok at validiteten har ei øvre grense sett av reliabiliteten. Men dette

er akademisk kunnskapp kontraintuitiv meir enn intuitiv. Det kan vera

på sin plass i blant å minna om at reliabilitet er nødvendig for validite

om enn ikkje nok,

ein statistisk analyse av eit vel tilrettelagt psykologisk eller

pedagogiek eksperiment vil ein eignifikans fortelja oss at det er god

grunn til å tru at det observerte resultat kan tilskrivast systematiske

påvsrknader. Det  ligg  då påliteleg informasjon i resultatetp som vi

reknar med. har si forklaring i den uavhengige variable i eksperimentet og

ikkje i andre ukontrollerte systematiske påverknader. Eit ikkje-signi-

fikant resultat fortel oes at den observerte variasjonp ofte ein

differensep kan vera såkalla feilvariansp'ein varians frå tilfellelege

og/eller ikkje-ønskte variasjonskjelder. Vi har såleis ikkje grunn til å

tru at resultatet gjev oss påliteleg informasjonp i vår samanheng.

Parallellen frå eksperiment til test er klår: Reliabiliteten kan opp-

fattaat som ei signifikansprøving av individuelle differensar. Er relia-

biliteten "høg nok", reknar vi med at dei observerte differensane i stor

grad skriv seg frå systematiske variasjonskjelder og at dei ikkje i særleg

grad er bestemte av tilfellelege og ikkje-ønskte påverknader. Når ein

reliabilitetskoeffisient gjev oss den informasjon at systematisk

variasjon i stor grad kan forklara dei observerte individuelle differone-

anep er dette å oppfatta som eit klarsignal til å gå vidare og freista

å finna den psykologiske meining i desse systematiske variasjonane. Då

er vi over i valideringsproblematikken.

Det vi no har sagt om reliabilitet og validitetp er berre ein første

grenseoppgang mellom desse to grunnleggjande omgrep.
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1.2 Teikn på tidskifte i testteori

Ting tyder på at med den nyorientering som er i ferd med å skje i test-

teorien, vil reliabilitetsomgrepet, eller eit reformulert reliabilitets-

omgrep, koma til å 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 første tiåret av dette

hundreåret. Andre har ført denne utviklinga vidare, men vi kan ikkje

seia å ha fått noko fundamentalt nytt,

Like fram til midt i 50-åra skjedde det ikkje noko radikal nyorientering.

Men åå tok ting til å skje.  Det  starta med validitetsomgrepet.

Construct validity er ei nyskaping i testteorien og kom truleg som

resultat av misnøye med så einsidig å knyta valideringa av ein test til

eit kriterium som ofte er eit mykje mnngelfullt kriterium.

Construct validering kan kort  og  noko upresist karakteriserast som

validering ved hypoteseprøving, Ei slik validering vil i mykje større

grad enn tradisjonell validering bli eit samspel mellom teori, fantasi

resonnering og observasjon. Validitetsomgrepet har fått noko meir

spekulativt over  seg,  men det er framleis under streng empirisk kontroll.

Det er forunderleg kor lett det gjekk å få det nye validitetsomgrepet

akseptert. Det skjedde faktisk før den teoretiske presentasjon av om-

grepet. Technical Recommendationsfrå 1954 rådde til å ta i bruk oonstruct

validering. Den teoretiske utgreiing kom først i 1955(Cronbach og
Meehl (1955)). Med construct validering er testpsykologien vorten meir

teoretisk enn før, og mindre operasjonistisk, Denne utviklinga ser ut

til å gå igjen i det som skjer med reliabilitetsomgrepet just no.

I 1966 kom revidert utgåve av Teohnical Recommendations, no under nytt

namn Standards, altså meir imperativt enn i 1954. Her skal visstnok alt
i  alt ikkje vera særleg mykje nytt i høve til.TR 1954(Ed Ps Ms (1966)).
Likevel er det all grunn til å merka seg det som er sagt om reliabilitet,

Som vi alle kjenner til er reliabilitetstypane stabilitet, ekvivalens,

internal consistene og stabilitet o ekvivalens innarbeidde omgrep både

teoretisk og praktisk, Desse omgrep er det i Standards gjort framlegg

om å aløyfa, og det vil sikkert koma noko uventa på mange. Dette minner

ikkje lite om det som skjedde med validitetsomgrepet i Tectnical

Recommendations frå 1954.Den gongen vart construct validering
rekommendert til praktisk bruk utan å vera førebudd i særleg grad. No

blir tradisjonelle reliabilitetstermar tilrådd å takast ut av bruk, og

mange vil nok synast at ei så vidt ator forandring er lite førebudd.



Grunnlaget for denne rekommendasjonen finn vi i den nyorientering vi i

dei aller seinaste år har kunna merka innanfor reliabilitetsforskning.

Denne nyorienteringa kan kanskje først og fremst tilskrivast Cronbach

og hans medarbeidarar som frå 1963 og utetter har publisert ein del

artiklar orn.generalizabilit •  Det er eit nytt omgrep som.representerer

el vesentleg reformulering av reliabilitet i tradisjonell forstand, Ser

vi historisk på reliabilitetsomgrepetp vil vi likevel kunna finna at

generalizability har røter langltilbake.

Dei tendensar til nyorientering vi her har nemntp kjem truleg til å få

ei førebels avrunding i eit omfattande testteoretisk verk som er under

førebuing av F.M. Lord og M.R. Novick ved Educational Testing Service,

Boka får tittel "Statistical Theories of Mental Test Scores" og har ei

tid vore tilgjengeleg i stensil.

Til no har Gulliksens "Theory of Mental Tests" frå 1950 vore standard-

verket i testteori, Med den boka må vi truleg kunna seia at klassisk

testteori kulrhinerte i og med at Gulliksens bok ikkje berre byggjer på

dei matematiske modellane som kan førast tilbake til Spearman og Brown,

og som er restriktive i den forstand at dei set mykje strenge statistiske

krav til datap men Gulliksen tek i tillegg også med ekstramatematiske

restriksjonar,

Medan Cronbachs generalizability er ein ny teori som i stor grad byggjer

på ikkje-restriktive krav til materialet og som i så måte poengterer eit

brot med tradisjonell teatteorip ser det ut til at Lord og Novick godtek

både klassisk teori og generalizability som matematiske modellar og ut-

viklar dei side om side. Det er grunn til å merka seg at Lord og Novick

reknar med at deira bok vil koma til å avløysa Gulliksen som standardverk

i testteori,

1.3 Plan

Vi skal i det eom følgjerp sjå nærmare på det som har skjedd i testteorien

i dei seinare år og som fører fram mot den nye teorien som er kalla

generalizability. For å få perspektiv på denne utviklinga skal vi starta

med nokre generelle målingsteoretiske synspunkt og ein historikk over

reliabilitetsomgrepet før vi tek for oss den nyorienteringSOM endar opp

med ein ny reliabilitetsteori.

Det er grunn til å poengtera at denne utgreiinga ikkje tek sikte på å

dekka Lord og Novick, Vi kjem nok til å låna ein god del synspunkt frh

delp men det blir spreitt og lite systematisk, Medan Lord og Novick

prøver å integrera klassisk teori og generalizabilityp vil vår fram-

stilling sikta mot det mom  skil generalizability frå klasoisk teori.



2, Nokre enerelle målin steoretiske s s unkt

2.1 Deterministiske og probabilistiske modellar

testteorien står vi framfor det problem å rekna ut om råd erp eller i
alle høve å estimera i kor stor grad variasjonen i testskåranep den
avhengige variablep kan forklarast ved ein eller fleire uavhengige
variable (systematisk variasjon). For å koma ut av dette problemet må
vi ha ein matematisk modell somp så langt råd erp er isomorf til våre
empiriske observasjonar,

Vi skal sjå på to slike matematiske modellar: Den eine kallar vi ein
deterministisk modellp den andre ein probabilistisk. Den deterministiske
kan sjå slik ut i generell form: x = f (s), Her er x ein avhengig
observerbar variabel og 8 ein eller fleire uavhengige variablep observer—
bare eller ikkje observerbarep og  f  ein funksjon pom relaterer x og s.
Modellen seier at når vi veit verdien av s så veit vi og verdien av x.
I dei fysiske vitskapane kan denne modellen vera realistisk nok. I mange
høve er x praktisk talt bestemt av sp 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 elik modell vera tenlegp
endå om vi i namnet sjeldan kan seia at ein deterministisk modell er den
korrekte.

I psykometrien er ein determinietisk modell ikkje tenlegp fordi vi der
korkje i namnet eller gagnet kan rekna med at våre empiriske observasjonal
let seg forklara ved systematisk variasjon åleine, Vi ventar ein ikkje
uvesentleg residual, Difor har vi bruk for ein modell som reknar med både
systematisk og ikkje systematiek 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 fått 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 residualvariansenp ein
feilteori seier vi gjerne. Vi siterer Coombs (1966):

"The process of constructing a correspondence between an empirical
relational system and a numorical system is measurement. But there are
implications in the formal numerical relational system which imply
correeponding 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 empirical observations which
violate implications of the model are called errors ffence 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 whioh
simultaneously, thenp describes the error".
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Eit sentralt problem i testteoriens meir enn 60-årige historie er

nettopp dette korleis ein adekvat feilteori skal formast ut,

2.2 Måling per definisjon

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

er som regel handfast og kan målast direkte. Denneform for måling blir
gjerne kalla fundamental måling (Torgerson (1958)). Annleis er det med

dei psykologiske eigenskapar som vi ønskjer å måla. Dei er alt anna

enn handfaste, Ein psykologisk eigenskap, ein dimensjon eller eit trekk

om vi vil, er i første omgang eit hypotetisk construct, ein definert

dimensjon, Denne dimensjonen må eksplikerast. I vår samanheng vil det

seia å definera åtferd som vi reknar med kan spegla av denne tenkte

dimensjonen, Endeleg må vi fram til konkrete testsampel (items) som

representerer vårt definerte åtferdsunivers. Vi seier då at det hypo-

tetiske construct er operasjonelt definert ved testsampelet. Av dette

skulle det gå fram at det vi kallar måling i peykologien i grunnen ikkje

er måling i det heile. Denne form for måling blir ofte nemnt indikering,

Torgerson (1958) bruker termen "measurement by fiat" eller "measurement

by definition", Det knyter seg mange refleksjonar til måling per

definisjon. Torgerson har ein del tankevekkjande synspunkt som vi

siterer (Torgerson (1958), 23-35):

"There is little we can  say  aboutmeasuroment byfiat, since it depends
so 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 reeults 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 eoonomiC 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, 1:13. 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 bo
considered to be a indicant of arithmetic ability, any combination of any
number of arithmetic items, presented oxally or written, can be taken as
the defined measure of this ability, Each is a separate explication
of an initial concept of aritmetic ability, Although subsequent investi-
gations may establish that  many lead to virtuallythe same renult and
hence may be considored to be equivalent operational definitiens of tho



same conceptp many will also lead to quite different resultsp in which
case they are operational definitions of differentconcepts. The same
state of affairs occurs as well in measurement of attitudes and
personality traitsp sociological and economical indicespand the like",

"Since there are so many possibilitiesp since suoh scales coffle se cheapp
the confidence in any particular explioation of this type can be
expeoted to be low. As a result we aannot 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 måling per definisjon har viktige implikasjonar

i reliabilitetsforskningp og vi skal sjå mermare på dei ved seinare høve,

2.3 Konetans

fysisk måling kan vi rekna med at det som skal målast- i øtor grad er

uforanderleg eller at dei vilkår som fører til forandringp er kjente slik

at desse kan haldast under kontroll, Difor er det god meining i repeterte

målingar. I psykometrien derimot er "gjenstanden" for måling alltid meir

eller mindre foranderleg. Bet er difor vanskeleg for oss 8. få tak i ein

målingsfeil som går på presisjonen i å måla ein konstant "gjenstand".

Ein målingsfeil i psykometrien må i praksis bli ein kombinasjon av

målingsfell og funksjonsfluktuasjon, Berre reint hypotetisk kan vi

definera oss fram til det som med rette måtte bera namnet målingsfeil.

2.4 Eksperimentell independens

Suksessive målingar i fysiske vitskapar kan seiast å vera uavhengige

den forstand at ei første måling ikkje nødvendigvis verkar inn på ei

andre måling. I psykometrien kan vi berre reint teoretisk postulera

uavhengige repeterte målingarp men vi har ikkje særleg god  grunn  til å

tru at dette er sant, Både minne om føregåande måling og dette at ei

måling kan føra til forandring av det som skal målast ein andro gongp gjer

at postulatet om eksperimentell independens ikkj'e er særleg plausibolt.

Når vi såleis korkje kan rekna med konstans eller eksperimentell

independensp er det forståeleg at vi ved repeterte målingar ikkje kan få

ein uhilda målingsfeil og såleis heller ikkje ein reliabilitet av måle—

instrumentet per se, Vi kan ikkje observera ein tests reliabilitet i den

meining som er vanleg når dot er tale  om  instrument i fyaisk måling,

Ellers er omgropet målingsfeil mykje uklårt,



3. Klassisk teetteori.

3.1. Det tradisjonelle reliabilitetsomgrepet

Ein historisk studie av reliabilitetsomgrepet frå Spearman og Brown

til i dag vil nokså sikkert enda opp med eit totalinntrykk av omgrepet

som er alt anna enn klårt. Den enkelte kan sksiva greitt og forståeleg

om problemet ut frå sin definisjon av omgrepet, Men den meining

reliabilitetsomgrepet fårp ber merke etter utgangspunktet. Når så ut-

gangspunkta er mangep blir det også 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 døme), he would confront such_an array of
different formulations that he would be unsure about how to proceed.
After fifty years of psychological testingp 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 misvisandep vilkårslaustp å seia at reliabilitetsom-

grepet er uklårt. Usemje om reliabilitetsomgrepet gjeld først og fremst

innhald og ikkje form.

Vi har tidlegare sagt at reliabiliteten går på den eystematiske varia-

sjon i dei observerte individuelle differensane. Å finna den systematiske

varians er eit spørsmål om å kunna dekomponera totalvariansen eller å

finna fram til variansetrukturen. Det er reliabilitet på eit formalt

plan. Når vi vidare skal definera kva vi legg i systematisk variansp

då er det spørsmål om innhaldp og då er det rom for mange definisjonar.

Reliabilitet i klassisk meining har ein syntaktisk definisjon som er

bunden av det testteoretiske grunnlag. Har vi godteke eit teoretisk

utgangspunktp må vi også godta visse konsekvensar av dette utgangspunktet.

Vi har før sagt at det teoretiske grunnlaget i testpsykologien har vore

det same i 60 år, Det vil seia at den grunnleggjande modellen går igjen

endå om synet på innhaldet i reliabilitetsomgrepet kan variera.

Innhald i reliabilitetsomgrepet impliserer eksperimentelle framgangsmåtar

til å skaffa test-data til vegar, Ein formell modell skal realiserast.
Ei form skal fyllast med innhald. Det er på dette semantiske eller

operasjonelle plan det har så lett for å bli usemje om reliabilitetsom-

grepet. Kvar fyller forma med sitt innhald, for di strukturmodellen kan

passa på ulike eksperimentelle framgangsmåtar,

Vi trur det er viktig å poengtera dette: Det syntaktiske reliabilitets-

omgrepet er ein kensekvens av testeorien og or så langt godt som eintydig.

Det semantinke reliabilitetsomgrepet derimot, har vore og er uklårt.
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tur og orden skal vi sjå på reliabilitetsomgrepet ut frå denne

systematiseringa,

3.1.1. Syntaktiske definisjonar

Eit sentralt omgrep i klassisk reliabilitetsteori er sann skåre (true

score). På grunn av "unøyaktig" måling tenkjer vi oss at den observerte

skårep Xp redusert med ein feilskårep E, gjev  oss den sanne skårep T.

Dette kan vi skriva slik:

XmT+E (F1)

Den sanne skåre kan ikkje observerast og er difor ikkje sjeldan sett på
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 science;
generally, howeverp scientists do not insist that all concepts in a
science must be directly measureable. Ratherp  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

på sann skåre, Ein kan det høva å kalla ein Spearman—Yule tradisjon;

ein annan ein Brown—Kelley tradisjon (Tryon (1957)p 230. Ghiselli

(1964)p 219).

3,1.1.1. Spearman—Yule tradisjonen

Det syn på sann skåre denne tradisjonen representererp har nyso fått

namnet det platoniske synspunktet (Sutcliffe (1965), ).

Synspunktet går tilbake til Spearman og er ført vidare av Yulep m•a,

hans lærebok i statistikk frå 1922.

Spearmans grunnleggjande konstruksjon i den kjente 1910—artikkelon

postulerer ein konstant skåre som for same person går igjen frå test

til test når testane er tenkt å måla det samo, Spearman seier:

xl,  x21 X9c1, x + d2p where x is the underlying regular


measurementp while the ds are superimposed accidental components"

(Spearman (1910)p 289). Dette synet på sann skåre er truleg treffande
;

karakterisort som eit platonisk synspunkt. Det byggjer på et postulat

som korkje kan verifiserast eller falsifiserast.

Spearmans utgangspunkt i ein definiejon av sann skåre og feilskåre fører

til konsekvensar for dei statistiske eigenskapar ved testane. 119.tr sann

skåre er ejennomaåande over testar og feilskåren er definert som ein

slumpskårep får dette følgjande konsekvensar:
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PTE = PEE'= 0

	

2 2 (X =T+EpX' «T+ E') (F2)

PXX' = PXX" = PX'X" =

Dette seier at feilskåren er ukorrelert med sann skåre og med feilskåre

på ein annan testp at variansen er den same frå test til testp endeleg

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

varians og like interkorrelasjonar kallar vi parallelle testar.

Den observerte skårevarians for ein test kan etter Spearmans definisjon

skrivast slik:

	

2 x2 (t + e)2 2 2 (P3)

	

°X N ae ØT ØE

Dettevil seia at total testvarians (observert skårevarians) er ein sum

av to komponentarp varianrien av sanne skårar og variansen av feilskårar

eller feilvarians. Med berre ein test er det uråd å bestemma kor stor

den sanne ellerp om vi vill den systematiske variansen erp 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 stå som definisjon av reliabilitet. Med to

testarp som per konsekvens av definisjonen av sann skåre og feilskåre

blir parellellep kan vi ved korrelasjon koma fram til eit estimat av den

ikkje-observerbare sanne skårevarians ved observerbare storleikar.

Vi skriv:

xx' t+e t+e'
PXX' = Nø ø Nø øX X' X X'

t2 N + te N + > te' N + sel N (P4)

Det første uttrykket i teljaren i (F4) er sann skårevariansp dei tre

andre er kovariansuttrykk og blir alle null etter (F2). øxøx, i

nemaren i (F4) blir etter (F2) lik ø2, alt,så lik observert skårevarians.X

Etter dette kan korrelasjonen mellom parallelle testar skrivast:

ø2

PXX' =-73;rc (P5)

dvs. korrelasjonen mellom to testarp her parallelle per konsekvens,

gjev oss forholdet mellom sann skårevarians og observert skårevarians

ein slik test.

ØØ X'
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(F5) kan også skrivast slik:

22°T °x Pxxl (P6)

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

skårevarians i testen med korrelasjonen mellom parallelle testar.

3.1.1.2. Brown-Kelley tradisjonen.

Det platoniske element i synet på sann skåre i Spearman-Yule tradisjonen

har gjort det vanskeleg for mange å godta omgrepet, Det let seg høyra å

tala om den aanne 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 å definera sann skåre og feilskåre, 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 frå 1924 (Tryon (1957, 231). Dette synet postulerer

at parallelle testar har lik  varians og like interkorrelasjonar, Saman

med dette utgangspunktet går eit meir operasjonelt syn på sann skåre,

Ghiselli byggjer ein av sine reliabilitetsmodellar på 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 oonceived 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 ofltests, but the
construct is different from that of true scores ill the concept of true
and error scores" (vår Spearman-Yule tradisjon) (Ohiselli (1964), 230).

Trass i at omgrepet sann skåre kan te seg som eit urealistisk og mystisk

omgrep slik at vi gjerne såg vi kunne greia oss det forutan, ser det

likevel ut til at vi må ha det med i ei eller anna form. Om vi tenkte å

koma oss unna omgrepet ved først å definera parallelle testar, tok vi

feil; for sann skåre blir no ein koneekvens 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 "rogards 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 practiceb
(Lord and Novick (1966), 37-38),

Med utgangspunkt i parallelle testar og eit operasjonelt syn på sann

skåre skal vi no sjå korleis vi kan estimera den sanne skårevarians for

endå ein gong å. freista koma fram til eit mål på reliabilitet. Vi kan

framleis ikkje rekna ut nokon sann skårevarians etter som vi aldri har

tilgjengeleg eit uendeleg tal testskårar,

Vi tenkjer ces at vi for kvar person kan få tak i den saane skåre ved å

summera alle k skårane i universet av skårar og så dividera med k. Vi

er vidare interessert i å finna variansen til desse sanne skårane som no

er uttrykt ved aritmetiske middelverdier. Vi er likevel klår over at

dette ikkje let seg gjera direkte: Middelverdiane er ikkje tilgjenge-

leget vi må få eit uttrykk for dei ved kjente storleikar.

Det let seg lett visa at kvar persons middelverd1 uttrykt i avvikskåre

frå total middelverdi kan skrivast som ein sum av avviksskårar på dei

enkelte testane, Altsåt

 
(F7 )

Når vi kvadrerer begge siden av (F7) og summerer over personart får vi

ein kvadratsum:

)2

k2

(P8)

Utviklar vi (F8) og dividerer med vi variansen til middelverdianet

som i dette tilfelle er varianeen til dei sanne skårane:

2

	

2 1C' -2 <-4-,.+ xic+2 x1x2+,;1-2 xic_ixic) (F9)

x 

°T N.i= k2 N-I

Ved å dividera kvar lekk inni parentesen i (P9) med N-Ifår vi ut ei rekkjo

variansar og kovariansar:

/ 2
øø-221kø

 +. 1-ø24-2o ø D + +2co 0)
Tx k21 ' k 1 2 12 "k-1 k (k-l)k

(F10)
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Alle variansane i parantesen i (F10) or per definisjon like, det er og

alle  standardavvik og alle korrelasjonar. Difor kan (F10) skrivast slikt

etter som det er k variansar og k (k-1) kovariansar i ein varians-

kovariana matrise:

2 1 (k122X2 k(k-1)4 13XX,)
k

' 


1 2 41£=1N2 n
a7 TC ø)1 k 1°X rXX (F11)

1 k-1
Når vi reknar k for uendelegt blir = 0 og --i—c = 1, Difor kan no

skrivast:

2 2 ,
is=s uT X XXI

Med utgangspunkt i ein definisjon av parallelle testar finn vi at den

sanne skårevarianst som ikkje er observerbart kan estimerast ved produktet

av observert skårevarians og observert korrelasjon mellom parallelle

testar,

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

til eit og same estimat av sann skårevarians,

kan også skrivast:

o2

Put 2ox (F5)

dvs, korrelasjonen mellom to testart her parallelle per definisjont gjev

oes den sanne skårevarians i heve til ob2ervert skårevarians. Som vi sert

er vi  framme ved (F5).

Konklusjonen på denne utleiing av syntaktiske definisjonar av reliabilitet

med utgangspunkt i det vi har kalla ein Spearman-Yule tradisjon og ein

Brown-Kelley tradisjon på sann skåre, blir då at begge utgangspunkt endar

med same syntaktiske definiujon av re1iabilitet,

"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 turne out to be the
limit of the mean obser7ed score as the number of tests becomes
indefinitely large"(Cronbach, Rajaratnam, Oleser (1963), 138).
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Både Spearman-Yule tradisjonen og Brown-Kelley tradisjonen

definerer reliabilitet som korrelasjonen mellom parallelle

testar;den første per konsekvens,den andre per definisjon.
Med parallelle testar forstår vi her at minst to konkrete  

parallelle testar finst,slik at reliabiliteten kan reknast

ut ved å korrelera to slike testar.

Det er ein annan tradisjon som også definerer reliabilitet

som korrelasjonen mellom parallelle testarpmen som berre

krev at vi har ein konkret test for hand.Denne testen må då

vera eilikompositum,vi kallar,ein test samansett av minst
to knmponentar (t.d.halvtestarlsubtestarlitems),og vi må
setja dei same statistiske krav til komponentane-og relas-

jonane mellom dei som vi tidlegare sette til &ei 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 korrela$jon mellom dette kompositum og eit
Imotetisk parallelt kompositum.

Det er denne tradisjonen som i seerleg grad er interessant
når vi skal prøva å dra utviklingslinene fram til ein re-

formulert reliabilitetsteori,generalizability.Tradisjonen
fører 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 på side 295,den andre tek til på
side 296) utvikla denne kjente Spearman-Brown formelen ut

frå teoretiske rammeverk godt som liketsom vi har sett.
Seinare har vi fått nye formlar,slike som Flanagan,Rulon,

Guttman,Kuder-Richardson,Hoyt og Cronbachsalpha,som alle
høyrer til denne tradisjonenlmen som ikkje'alle gjer like

restriktive krav gjeldande som Spearman-Brown.

3.1.1.3.1. Del originale Spearman-Brown formlane

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

Tradisjonen med å 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 halvtestar3 og 4 når vi berre har
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data frå ein test med halvtestane 1 og 2.Dei starta med
følgjande krav:

•

(F13)

(F13)postulerer halvtestar med lik varians og like kor-
relasjonar mellom halvtestanepintratest som intertest.Vi

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

2( xl +x2)( x +x )
(P14)

Når vi multipliserer parantesane i (F14),summerer og etter-

på dividerer med Npfår vi ut fire kovariansar:

P1 010 1-01401ø44-02ø2ø311324ø2ø4 (F15)P(1+2)(3+4) = ø(1+2)ø(3+4)

Vi ser av (F15) at ingen av kovariansane i teljaren kan be-
stemmast etter som det berre er kovariansar mellom konkrete

og hypotetiske halvtestar.Men frå (F13) veit vi at alle
variansar og kovariansar er like.Det vil seia at alle ko-
variansar i (F15) er like med den bestemmelege kovariansen

P120102'

4P12Ø1Ø2

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

K1(1+2)

Men variansen i nemnaren i (F16) kan også skrivast som ein

sumvarians.Altså,

4P12Ø1Ø2
P(1+2)(3+4) = 2 2

01+2124-2P12ø1ø2

Med utgangspunkt i (F13) kan no (F17) reduserast slik:

(F17)

4P12°1Ø2 2P12
P(1+2)(3+4) -1±P1220+2p120 .21

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 vår.samanheng gjerne poengtera at dot er korrelasjonen
mellom eit konkret test kompositum med komponentane 1 og 2

2 2 2 2ø1 = ø2 = 03 = 04

}P12= P13= P14= P23= P24= P34

P (1+ 2 ) (3+4) = N0 ( 1+2 )Ø (3+ 4 )

Ergo kan (F15) skrivast:

(P18)
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med eit hypotetick parallelt test kompositum med kom-

ponentane 3 og 4.Donne korrelasjonen gjev oss då etter
det vi har sett tidlegare,reliabiliteten til den konkrete

testen.

b) Reliabiliteten til eit kompositum med k komponent'ar
(Den generelle Spearman-Brown formelen)

(F18) er eit spesialtilfelle av ein generell formel.Den-
ne generelle Spearman-Brown formel gjev oss reliabiliteten

når vi forlengjer ein test k gonger,eller sagt på ein an-
nan måte som er betre i vår samanheng: Vi korrelerer eit
kompositum (Xl+..+Xk) med eit hypotetisk parallelt kom-

positum (X1+..+X) og set same krav til komponentane og
relasjonen mellom dei som i (F13).Det vil seia:Alle kom-

ponentvariansarlintratest som intertest,er like.Det same
gjeld alle komponentkorrelasjonar.

E (x1+..+x1)(x1+..+x)
P(1+..+k)(1'+..+k')

= 1\10(1+..+k)0(1'+..+kt)
Når vi multipliserer parantesane i teljaren i (F19)1får

vi k2 produktsummar.Når desse k2 produktsummane blir
dividert med N,får 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,dei er definert likelslik at vi kan bestemma
intertest kovariansane med ein intratest kovarians frå
den konkrete testen.Nemnaren i (F19) er no produktet av

to like standardavvik og kan skrivast som sumvariansen
til den konkrete testen.Altså,

k2p..ø.2
13 


- 2 2køi+k(k-1)D..ø.ij

I (F20) står fotskrift i og j for to komponentar frå det
konkrete test kompositum. Etter reduksjon kan (F20)

skrivast slik:

	

P(1+..+k)(1'+..+k') =

kpli_
(F21)

(F21) gjov oss korrolasjonon mellom eit konkret test kom-
positum med k parallelle komponentar og eit liko langt

hypetetisk parallelt kompositum.Altså blir (F21) reli-
abilitoten til det konkrete test kompositum.
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3.1.1.3.2. Andre split-half formlar

Vi har utvikla SB (Spearman-Brown) split-half formel (F18)

og generell SB formel (F21) på ortodokst klassiske vilkår.
Etter kvart vart det klårt at det let seg gjera å utvikla

alternativo formlar som ikkje er fullt så restriktive i
sine krav som SB. Vi skal her sjå på tre alternative split-

half formlar,på deira forhold til SB og på deira innbyrdos
forhold.

a) Flanagans formel

Etter Cronbach((1951)300) kan eit litt meir liberalt krav

til ekvivalons (parallellitet) spesifiserast slik:

P12ø1ø2= P13ø1ø3= 13140104= P230203= P24ø2ø4= 13340304
(F22) postulerer like kompositumvariansar og like ko-
variansar mellom komponentarpintratest som intertest
eller intrakompositum som interkompositum.Denne måten
å definera ekvivalens på kan førast tilbake til John
Flanagan (Cronbach(1951)300).Etter denne definisjonen
av parallelle komponentar vil Flanagans split-half for-
mel bli lik (F17),altså lik SB split-half på eit visst
steg i utleiinga.Dette impliserer at SB split-half formel
må vera eit spesialtilfelle av Flanagans formel.Når vi i

tillegg til krava i (F22) også kan stetta kravet (25 =
2 203 = 04' då blir Flanagan lik SB splithalf.Difor kan vi

seia at Flanagan er ein meir generell formel enn SB split-
half.Men vi bør då ha lagt merke til at vi har lempa litt
på dei klassiske krav.

b) Rulons formel

ein artikkol i Harvard Educational Review i 1939 gjor
Rulon greie for oin relativt enkel frangangsmåte til å

rekna splitr.half reliabilitet.Rulon reknar ut standard-

avviket til differonsaneXig - X2g og tek dette stan-

dardavviket som eit ostimat av standardfoilen til den

totale testskåren.

2 „,2
ø (1+2) '(3+4)

(F22)
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Rulons formel blir gjerne skriven slik:

2ød
P(1+2)(3+4) = /

øx

Vi skal her visa at Rulons Tormel er identisk med
2Flanagans.Etter som ød er ein differensevarians og

2øX ein sumvarians,kan (F23) skrivast:
2 2
ø1+e2-2P12ø1ø2

/ 2
Ø1-1121242P12ø1ø2

(ø.21+4+2p12ø1ø2)-(ø.21+ø-2P12ø102)
ø +ø2+2p ø ø1 2 12 1 2

Ved reduksjon kan (F24) skrivast:

4P12ø1ø2
P(1+2_)(3+4) = 2 2

21102+2P1201Ø2

Vi er tilbake til (F17)1som er Flanagans formel.Rulons
krav er såleis dei same som Flanagans.Dermed blir også
SB splitvhalf eit spesialtilfelle av Rulon.

(F23)

(11,24)

(F17)

c) Guttmans formel

Guttmans split-half formel ser slik ut:
2 2ø1+ø2,

P(1+2)(3+4) = 2(1 - øX

Vi skal viea at også denne split-half formelen er

identisk med Flanagan,under ortodokst klassiske vil-
kår også identisk med SB split-half (F18). (F25) kan
skrivast som følgjer:

(2‘21.e2r+2, 2e10
#,(` 12l2'`1

	

"121\
P(12)(34) =2 2

Ø 1+Ø2+2P12Ø1Ø2
Ved reduksjon av (F26) får vi:




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

Som vi serper

formel (F17).

4P120102

'1'e2F'P12°1ø2

vi endå ein gong tilbake til Planagans

(F 17)



R 18

3.1.1.3.3. Kuder-Richardsons formel 20

Den minste komponent i eit test kompositum blir gjerne kal-

la eit item.Dersom vi gjer ekvivalenskrav gjeldande for
items,får vi eit kompositum samansett av parallelle items.

Med dette utgangspunkt let det seg gjera å estimera ein

korrelasjon mellom eit test kompositum med k iteme med
eit hypotetisk kompositum som også har k items.Både intra-

og intertest items er definert parallelle.Det vil då seia
at alle items har snme varians og alle interkorrelasjonar

er like.Det har vore mykje diskutert kva som eigenleg er
dei opphavlege 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 equal item means,equal item
variancestand singlefactoredness of items"(CRG(1963)140).
Vi ønskjer hor å utvikla KR20 på strengt klassiske krav

for å ha denne utviklinga som ei referanseramme for
seinare diskusjon.

Eit test kompositums totalvarians kan skrivast som ein

sum av variansar og kovariansar:

2 2
2p1jøiøj (F27)

Når ekvivalenskrav blir gjort gjeldandepkan (F27) skrivast
slik etter som vi har k variansar og k(k-1) kovariansar:

22ø2 = kø. + k(k-1)0 .ø..Xij (F28)

Vi ønskjer no å isolera pij for å finna korrelasjonen,og
vi får følgjande fasong på (F28):

.2 2
23X-"i=  iø 	 (F29)
2k(k—).

(F29) gjev oss korrelasjonenmellom parallelle items,som
per definisjon er reliabilitetentil eitt item,Vi har for
hand eit test kompositum med k items og ønskjer å estimera

korrelasjonenmed eit hypotetisk parallelt kompositum.Det
kan vi greia ved å nytta den generelleSB formelen:

kpii
(F21)
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Vi set no inn (F29) i (F21) i staden for doij og får

følgjande uttrykk:

k(4-kø)/k(k-1).


1+(k-1)(4-kø2j)/k(k-1);

2 2 2k(4-køi)/k(k-1)øi

k(k-1)23-1-(k-1)(4-ks4)/k(k-1).

2 2 2(ø x-køi)/(k-1)øi

2. 2
køi+kø x-køi)/køl

(4-kø)/(k-1)ei2

2
X

(c4-kø)k/(k-1)
=

øx
2 2

= (1N )( X 2  1)
(4IX

kø,

=

	

k A') (1730) 
øx

(F30) er KR20 i ei litt meir gencrell form enn den opp-

havlege KR2O.Vi har ikkje avgrensa vår utleiing til berre

å gjelda items som er skåra dikotomt,slik Kuder og Richard-

son gjorde.Den opphavlege KR20 blir skriven slik:

( k 121)

	

r tt = P( 14...+k)(1'+..+k') (F31)= `k-1J‘l-

3.1.1.3.4. Cronbachs alpha

KR20 i original utleiing og form byggjor på svært restrik-

tive krav til data,sem vi oer.Dot er hoilt urealistiok å

rekna med at vi skal kunna stetta kravet om parallello

items.Heldigvis er det gong etter gong vist at KR20 byggjer

på krav som or tilstrekkeloge men ikkje nødvendige.(Sjd 1.d,

Tryon(1957))

2

øX

(F31) er Qp1q summen av alle itemvariansane når items

blir skåra 1 ellor 0.
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Cronbach lanserte i 1951 oin generell KR20 som han har kal-

la 21212.;1.Cronbach kom ikkje med noko ny ut-leiing av for-
melen.Han tek alpha for gjeven,og med det utgangspunktet

prøver han å gje alpha neining.Cronbachs alpha ser slik ut:
2

Alpha = (1N)(1-
ejx

(F32)

meir eklektisk tostteori vil vi no nesten alltid finna
KR20 skriven som (F32).Vi kan også koma fram til alpha ad

variansanalytisk veg.Det var Hoyt(1941) som førstviste at

vi kan utvikla ein variansanalytisk formel som er identisk
med KR2O.Det hadde vore heilt på sin plass å ta med Hoyt i

dette oversynet.Vi skal likevel venta med variansanalysen
til eit seinare høve.Her gjer vi berre merksampå at Hoyt

høyrer til i denne tradisjonen vi no har for oss.

Det er verdt å merka seg at på sane måte som alpha er

generell i høve til den originale KR20,så er denne for-

melen også generell i høve til Guttmans formel(F25).Dersom
vi set k 2,blir (F32) lik (P25).

Vi nemnde at det lenge har vore diskutert kva som er dei
nødvendige og tilstrekkelege vilkår for utleiing av KR20

eller alpha,som vi no held oss til.Novick og Lewis har i
ein artikkel i Psychometrika (1967) gjeve oss løysinga på

dette problemet,men det ligg utanfor vår ramme å 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 generelle SB formelen (F21)

er eit spesialtilfelle av alpha (F32).Med det får vi og
vist kor homogen denne tradisjonener.Dette poenget har

kome for lite fram i. tidlegare litteratur.

Vi skriv KR20 som alpha:

	

2 2 2

Alpha = (1z:T)(1- = (1N)(  ' 2 L)

	

øX øX
(F30)
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2 2 .(øx-iøl)  (F30) er totalvariansen minus summen av item-

variansane.Men denne differensen er lik summen av alle
kovariansane.(Sjå (P27)) På Flanagans vilkår,alle ko-

variansar likelkan då (P30) skrivast slik:

k(k-1)pi.øiø.
Alpha = , 2

zøikkk-110ijøiøj

k2pi.ø1ø.
(P33)

esi.+k(k-1)piiøiøj

Stoggar vi ei stund ved (1133),vil vi kunna finna likskap

med Flanagans formel (F17).Vi mcd ha lov å seia at (F33) er
ein generell Planagan .Derided blir (P17) eit spesialtil-
felle av (F33).Det skjer når k = 2.

Dersom vi går vidare no.og gjer ortodokst klassiske krav

gjeldande på (F33),kan vi skriva:
2 2

	

k pi øi kp
Alpha =

køl.4.4c(k-1)p. .ø. )1311

Som vi serper vi med utgangspunkt i alpha og klassiske
krav tilbake til (P21)1den generelle SB.

Vi har i dette oversynet vore nest interessert i å visa

korleis vi kan estimera ein korrelasjon mellom eit kon-
kret test kompositum med frå 2 til k komponentar med eit
hypotetisk parallelt test kompositum også med frå 2 til

k kotponentar.Vi har vidare vore interessert i å visa det-
te med basis i ein systematisk testteorilher den klassiske
testteorien.

Vi har likevel merka oss at somme av dei formlane vi har

teke for osstpå eit visst steg i utviklinga kan stå som
sjølvstendige formlar med basis i noko lempelegare krav

enn dei ortodokst klassiske Spearman-Brown krav.Vi aug-
nar her spiren til ein liberaliseringstendens som meir

og meir gjer seg gjeldande ved å vilja lempa på dei
stronge krav som klassisk teori set til datalurcalis-
tiske krav som dei er.

Dot er denne liberaliseringstendensen vi i særleg grad
ønskjer å følgja vidare.

(P21 )



3.2. Semantiske definisjonar

Våre syntaktiske definisjonar går alle ut på at reliabilitet

er korrelasjonen mellom parallelle testar.Vi bør ha det klårt

for oss at vi så langt berre har definert reliabilitet statis-

tisk.0mgrepet "parallelle testar" er til no definert Ved

statistiske kriteria,og berre ved slike.Reliabilitetsomgrepet

har ikkje fått seg tillagt innhald og meining.Det skal vi

freista gjera i det som følgjer.

Dei syntaktiske definisjonane legg ikkje restriksjonar på

innhaldet i parallelle testar.Innhaldet kan vera identisk,

innhaldet kan vera meir eller mindre uliktlinnhaldet kan vera

heilt ulikt,og vi har framleis parallelle testar så sant desse

testane har lik varians og like interkorrelasjonar.Difor må 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 å minna om at parallelle testar

ut frå teorien berre set syntaktiske krav og ikkje somantiske.

Dette punktet blir lite presisert i litteraturenIstundom kan vi

få inntrykk av at også semantisko krav må gjerast gjeldande på

parallelle testar.Gulliksen seier:"In addition to satisfying

these objective and quantitative critoria (equal means,varisn-

ces,and intercorrelations),parallel tests should also bo

similar with respect to tost content,item types,instructions

to students,etc."(Gulliksen(1950),14) Til dette kommenterer

Cronbach,Rajaratnam og Gleser:"This rostriction on content is

nowhere embodied in the mathematical model of classical theory;

nothing in the classical mathematical assumptions prohibits

each tept from having some unique psychological content.Thus a

series of compositions on diverse topics,used to appraise

writing ability,would not have uniform content,it might none-

theless conform to the mathematical model."(Cronbach,Rajarat-

nam og Gleser(1963),139)

Dei syntaktiske definisjonane som byggjor på korrelasjon mol-

lom konkrete parallolle testar,kan heller ikkje leggja nokon

restriksjon på det eksperimentello dosign når det gjeld tida-

dimensjonen.Her må vi stå fritt om vi vil applisera parallelle

testar så å scia samtidig eller med stort oller lito tidsinter-

vall mellom.

Vi må etter dette kunna definora parallelle testar semanti k



med utgangspunkt i minst to dimensjonar samstundes: •

grad av innhaldsmessig likskap mellon parallelle testar,

tidsintervallet mellom applikasjonar av parallelle testar.

I prinsippet har vi her for oss to kontinuerlege dimensjonar

som gjev oss eit utal av kombinasjonar til eksperimenielt

design.I praksis kan vi dikotomisera dei to dimensjonane til

samtidig/ikkje samtidig og like testar/Ulike testar.Vi sit då

igjen med ein firefeltstabell som gjev oss dei fire kombi-

nasjonane til ulike eksperimentelle design for prallelltest-

korrelasjon.

Like testar Ulike testar

Ikkje samtidig (a) (b)

Samtidig (0 )
(d)

Fig.1 Eksperimentelle design for parallelltest-

korrelasjon

Dei fire eksperimentelle design er utgangspunkt for parallell-

tcstkorrolasjon

når same test blir applisert med tidsintervall mellom,-

når ulike testar blir applisert med tidsintervall mellom,

når same test blir applisert (minst to gonger) til same tid,

når ulike testar blir applisert til same tid.

Alle desse fire kombinasjonane kan tenkjast når vi opererer med

konkrete parallelle testar og når vi ikkje tolkar samtidig alt

for trongt.Berre kombinasjonen (d) er tenkjeleg når vi korrelerer

konkret tost med hypotetisk parallell test.I dette tilfelle må

vi tenkja oss ein samtidig applikasjon av dei to testane.Utan

denne rostriksjonen ville vi ikkje kunna estimera reliabilitet

med mindre konstanskravet var stetta.

Vi har brukt omgrepet innhald utan å presisera kva det står

for i vår samanheng.Med innhaldsmessig likskap mellom paral-

lelle testar tenkjer vi først og fremst på at testane set

. krav til dei same evner.Dette registrerer vi indirekte ved å


korrelera testskårane.Når testskårane korreleror høgt,vil

vi seia at testane er innhaldsmessig telleg like.Er kor-
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rclasjonen låg,blir testano å rekna for innhaldsmessig holler

ulike.

Ein test kan vora komponert slik at alle items i større eller

mindre grad indikoror sanc trokk ellor evne.Detto gjennom-

gåando trokk,oventuolt desse gjonnongåande trekk,kallar vi

ein gonerell faktor eller gonerelle faktorar.I cit test kom-

positum kan vi og finna grupper av items som tappar trokk som

andre itens ikkje tappar.Vi kan finna fleire slike gruppor av

relativt høgt-korrolerando itoms i cit tost kompositum,og dei

trokk sliko itcmgruppor tappar,kallar vi gruppefaktorar.Items

vil i tillegg til generell(e) faktor(ar)  og/eller gruppcfak-

tor(ar) også tappa trukk som er spesifikke for kvart item.

Innhaldsnossig likskap mollon parallolle testar blir såleis

cit spørsmål om i kor stor grad slike tostar måler doi same

faktoranc,og denne graden kan vi nærma oss vcd korrelasjon.

Vi har før sett at korrolasjonon nollom parallelle testar

under klasiske vilkår kan tolkast som forholdot mellon sann

varians og tostvarians,altså kor stor dol av tostvarianson

som kan tilskrivast sann varians.Saman med sann varians går

alltid cin komplementær storloik som vi kallar foilvarianson.

Vi har tidlogare funne at tostvarianson kan delast opp i to

ortogonalo (ikkje-korrolorto ellor uavhengige) komponentar:.

2 2 2
2sX 0T øo (F3)

2Dersom vi dividerer med øX på begge sider i (P3),blir test-

variansen lik 1 på vonstre sidolog på høgre side får vi to

proporsjonar:

2øT ø20
1 = + (F34)

øX ØX

Som vi  ser,or  førsto lekkon på høgro sido i (F34) ein av våre

roliabilitotsdofinisjonar.Vod å vonda litt på (F34) kan vi

clfinora roliabilitet på ein altornativ måte.Vi kan skriva:

	

2 2

	

øT øe

PXX' 2 1 -7 2 (F35)

	

ØX øX

Den sisto dufinisjonon i (F35),som cr downye,vil vi i sær-

leg grad finna nyttig når vi no skal freista loggja moining

roliabilitotsomgropot.



R - 25

Ved bruk av parallelle testar for å ostimora reliabilitot er

det ein ulik diskropans i intraporson skårovordi over personar

som gjer at korrelasjonen blir mindro cnn 1.Denne ulike disk-

ropanson er grunnlaget for "unrcliability".(Logg merke til at

diskropansen i skåreverdiano må variorafrå person til person.

Gjorde han ikkje det,villc roliabiliteton bli 1.) Alt ottor

det eksperinentello design som blir nytta til innsamling av

test-data,kan vi resonnora oss fram til dei variasjonskjelder

som dosso diskrepansane eventuelt kan tilskrivast.

Vi skal nærma oss slike diskrepanskjolder oller feilkjelder

ad variansanalytisk veg ved å studera doi to dimensjonanc vi

kan ta onsyn til ved eksperinentolt design,ckvivalonsdinens-

jonen (like tostar/uliko testar) og tidsdimensjonon (samtidig/

ikkje samtidig applikasjon).

Guttnan(1945) kom mcd eit vesentleg bidrag til reliabilitets-

diskusjonon ved sin djuptpløyande analyse av tost-retest

reliabilitot.Guttman(1945) saman med Cronbach(1947) or basis

for vår teoretisko analyse av den scmantiske sida vcd reli-

abilitet.

Guttman tek utgangspunkt i feilvarianson.Skal vi analyscra

rcliabilitut,nå vi starta med cin presis definisjon av foil,

scier han.Hans definisjon cr:"The orrors with which wo are-

concernod are dofined by an indefinitely large universo of

trials.(For trials bruker vi applikasjonar.) They arc defined

separately for each individual in a population for oach item

(variablo) being observed."(Guttman(1945)1261)

Guttmans utgangspunkt i eit uondeleg univers av oksperimentelt

uavhongige applikasjonar av same tost kompositun og ein uende-

log populajon av personar kan illustrerast med følgjande matriso:

(x111-1-**+x1j1+.'+xln1)+**+(xllk+.•+xljk+•*+x1nk)+— T1

(F36)

(x1. +..+x.j +..+ )+..+(x. +..+x.j +..+x )+.. T.11 i1 xin1 ilk ik ink

(i = 112,....),(j = 1,21....,n),(k 1,2,....)

Vi tonkjer oss i (F36) eit test komposituM mcd n itoms appli-

sort tiondolug nangu gonger (cksperinuntelt uayhongigc applikas-

jonar) på cin uendeleg stor populasjon,Ein kwa son holst itom-
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skåroxijk cr ein obscrvasjon av person i på item j ved ap-

plikasjon k.Ein itemskåre for ein person har ein forventa verdi

over applikasjonar.Dette kan vi skriva slik:

11?,cxijk = Xij• (F37)

Variansun for porson i på iten j over alle applikasjonar kan

no skrivast:

ø2 =.E(x.. X..)2 (F38)k ijk

Denne variansen kallar Guttman feilvariansen til person i på

item j.

Testskåren for person i ved applikasjon k (ovor items 112,..n)

kallar vi tik,og vi defineror obscrvert testskåre,

fl

t = x (F39)iik jkj=1

Den forventa testskåre for person i over alle applikasjonar

kallar vi T.,og vi skriv,

EtT.ik (F40)

Guttman defincror no feilvariansen på testen for person i slik:

ø2i. = E(t. - T1)2 
t

(F41) gjev oss den intraindividucllo variasjon over eit univers

av eksperimentelt uavhengigo test-applikasjonar.

Gjennomsnittet av forvonta tostskårar,Ti,skriv vi uT.Den inter-

individuclle varians av forventa testskårar kan no skrivast:

2
øT = E(T4 11T)2  

(P42) svarar til dot vi tidlegare har kalla variansen til

sanno skårar.

Endelog nå vi definera totulvarinnsun til testen ovur alle

applikasjonar og allo personar.Etter sola gjennomsnittet til

testen over allo applikasjonar og alle personar må bli uT

(grand mcan),kan totalvarianson skrivast:

2 FE(t.  =uT)2 (F43)



Mon

EE(t -u)2 = iEE((t -T. .)+(T-u ))2
ik ik T ik k T

EE(t. -T.)2+E(T.-u )2 
ik lki iIT

(F44) soier at totalvarianson til testen ovor alle  applikasjonar

og allu porsonar  er  ein sumvarians av foilskåro og sann skåre.

Dette svarar til dot vi har funne i (F3).Dot viktigo for  oss no

or å loggja merke til kva Guttnan i donne analysen roknar for

feilvarians.(F41) definerer foilvariansen på testen.Doi minste

komPonontane i denne foilvariansen er diskropansen nellom item-

skåre og forventa itenskåre slik (F38) . 'visor (xi. On vi' jk ij 

no sunmeror over itoms,får vi,når vi brUker  (F39) og (F40):

2 ilEøti = EE(tik-Ti)2 = EE( )2

	

ik ik j=1 ijx,„ j_l lj

fl
= -X. )2 


j=lik ijk ij

Ettor (F45) or foilvariansen definort som ein målingsfeil av

items (item-foilvarians).

Vi går oit stog vidare.Vi tonkjor oss  at vi  komplisoror matrison

(F36) ved å dokomponora kvar itemskåre i ein gonorell komponent

(g),oin gruppekomponent (f) og oin sposifikk komponent (s),slik

at

xijk = xg(ijk)+xf(ijk)+xs(ijk)  (F46)

Når vi brukor  (F39) og (F46),kan  testskåron skrivasti

ti-k •2..x ( 2.x_- +g ijk j f=1 (ijk) j=1 s(ijk)

= tg(ik)l-tf(ik) -1-ts (ik) (F47 )

Den forventa komplekse testskåre ovor allo applikasjonar for

porson i skriv vi

Ti= Tg(i)+Tf(i)+Ts(i) (F48)


(P48) gjev oss sann g-skåre,sann f-skåro og sann s-skåro.

Ovor alle applikasjonar får vi ved å nytta (F41),(F47) og (F48)

ein intraindividuoll varians i goneroll faktor,gruppofaktor og

spesifikk faktor:

))2

	

ti k ik k gtik) g(ik)Fts(ik))-(Tg(i)+Tf(i)-1-Ts(i)" '
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son etter ordning gjev

ø2i E(t T )2t ik

= E((t • -T )+(tf(ik)-Tf(i))+(ts(ik)-Ts(i)))2. (P49)k g(ik) g(i)

Av (F49) ser vi at itomfeilvariansen kan skrivast son ein sun-

varians av tre komponentarpein item-fuilvarians i måling av g,

cin item-feilvarians i nåling av f og ein item-feilvarians i

nåling av s.(For lettare å sjå dette,konforer (F45))

Den forventa interindividuelle varians kan også dekomponerast

ved å bruka (F42) og (F48) og ved å bryta opp uT i faktor-

konponentar:

(Ti-uT)21((Tg(i)+Tf(i)+Ts(i))-(uT.(e)+11T(f)+1,12(s)))2

---7V(Tg(i)-uT(e))1-(Tf(i)-uT(f))-1-(Ts(i)-uT(s)))2(F50)

Den totale tostvarians over alle faktorarlover alle applikasjonar

og over alle personar kan etter (F44),(F49) og (F50) skrivast:

-T.)±(T.-u ))2ik ik ik T

1.J.V((tg(ik)l-tf(ik )fts(ik ))....(Tg(i)+Tf(i)+Ts(i)))4"

((Tg(i)42f(Ni)-1-11s(i))—(UT(g)+11T(f)+11T(s)2


..:(( (tg (ikrTg (i) )+(Tg(i )U T(g)))+

((t f(ik)-Tf(i))+(Tf(i)-uT(f)))+

((ts(ik)-Ts(i))+(Ts(i)-uT(s))))2 (P51)

I (F51) har vi dekomponert don totale tostvariansen til ein sun

av intraindividuelle og interindividuelle variansar i eencrell,

gruppo- oe spcsifikk faktor.

Vi tenkjor oss no at vi har applisort ein og same test ei

rekkje gonger til dui same porsonar.Vi tenkjer oss vidare at

faktorskåranc cr tilgjengclege.Endeleg nå vi tenkja css at

iten-feivarianson i dette konkrete tilfelle (sjå (F49)) kan

dekonponerst cndå moir:Vi kan rekna ned nangel på konstans i

gencrellleruppe- og spesifikk faktor,og vi kan rukna med ein

genuip målingsfeil,den tilfellelege fdii.Etter dette skuile vi

reint hypotetisk kunna sjå på don totale testvariansen sou cin

varianskenposisjon mcd følf;jride komponontar:
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12jt = 23T(g)-FøT(f)+ØT(s)+4øt(g) t(f)-t(s)-417je

2øt or variansen til allo observorte tostskårar (den totalc

testvarians) omkring uT(grand mean).

2 .ø(g) cr den intorindividuelle varians i forventa generell

faktorskåre(sann g-varians).

4(f)cr den interindividuelle varians i forvonta gruppe-
faktorskåre(sann f-varians).

2faT(s) er den interindividuelle varians i forvonta sposifikk

faktorskåre(sann s-varians).

20t(g) cr den intraindividuelle tostvarians i g-faktoren.

20t(f) cr don intraindividuelle testvarians i f-faktoren.

2øt(s) er den intraindividuelle testvarians i s-faktorano.

2øe cr iten-feilvariansen (residual-varianson).

Dei tre førsto varianskompenentane representcrer difforensar

nellom personar.Dei tre neste reprosonterer instabilitet-i

doi tro fakteranc.Den siste varianskomponenten i .(F52) rep-

resenterer den eigenlege feilmåling,"errors of neasurement

of items"lsom Cronbach kallar denno komponenten.(Cronbach(1947),

13) Donne varianskomponenten er i (F51) samanblanda(confounded)

med doi intraindividuelle varianskomponentanc.I (F52) skil vi

ut item-fcilvariansen på reint logisk grunnlag.

Med utgangspunkt i fig.1 og (F52) skulle vi no vera i stand

til å loggja ci substansiell mcining i reliabilitet alt etter

kva slag design som er nytta ved innsamling av test-data.

Vi applisercr same test med tidsintervall mellom.Feil-
2

variansen vil i dette tilfelle måtta inkludoraø ø2
2 e' t(s),øt(f)

og øt(g),dvs.item-feilvariansen og instabilitetsvariansane

for dci tre fnktorano.

Vi appliscrer ulike testar med tidsintervall mollom.Her

må vi også inkludera instabilitetsvariansane i feilvariansen

i og ned at vi ikkje har simultene applikasjonar.Iten-feil-

varianson er sjølvsagt også inkludert.1 tillegg får vi under

(b) ø(s) ned son feilvarians.Det skriv seg frå at vi bruker

ulike testar,dvs.testar son har ulike itens,slik at dei sposi-

fikke faktorane vil bli ukorrelerte frå test til test.Tostane

kan også vera neir eller nindrc ulike i gruppofaktorane.Er det

(F52)
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tilfello,blir ø2(f). dolvis å rokna for foilvarians,fordiT
gruppefaktorano vil bli nindro korrolorte frå tost til test

enn dei olles ville bli når dci sanc gruppefaktorane går

igjen frå den eine toston til den andre.

Vi applisoror like tostar santidig.I dotto tilfolle vil

vi ikkjo ha noko oksporii-Jontelt grunnlag for  indikering av

instabilitot.Foilvarianson blir no cit nininum,borro  ø,

iton-feilvariailson,or nod.

Vi appliseror ulike testar santidig.Holler ikkje undor

(d) har vi oksporimontolt grunnlag for ei indikoring av in-

stabilitet.Vi sor difor bort frå instabilitetsvariansano.
2 2Feilvarianson vil då i dotte tilfolle inkludera øe og

Son under (b) kan vi også hor ha testar som or noir ellor
2

nindre ulike i gruppefaktoranoislik at 0T(f) delvis kan gå

inn i foilvarianson.

Det or nod basis i den tooretiske utvikling vi no har gjort

groic forlat Cronbach(1947) kan gjo tollog oksakto seman-

tisko definisjonar av reliabilitot.Til kvart av våre fire

dosign svarar ein bostent definisjon.Dette skullo gjera dot

hoilt klårt at vi har noir enn oin roliabilitot når vi ser

seuantisk på reliabilitetsprobleuatikkon.

Definisjon (a):

Reliability is the dogreo to which the test scoro indicatos

unchanging individual difforences in any traits.

Definisjon (b):

Reliability is tho dogroe to which the tost scoro indicatos

unchanging individual differences in tho goneral and the

group factors defined by tho tost.

Dcfinisjon (c):

Roliability is the dogroo to which tho tost scoro indicates

individual differencos in any traits at tho prosent uonent.

Definisjon (d):

Roliability is the dogree to which the test scoro indicates

tho status of the individual at the present instant in the

goneral and group factors dofined by tho tost.

(Cronbach(1 947) ,5-6)

Av dui firo dcfinisjonme sola hur or siturt,idontifiserer vi

tre av dui eg (d),ned tre velkjente reliabilitets-
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typar.Dofinisjon (a) svarar til stabilitet,(b) svarar til

stabilitet o ekvivalons og (d) svarar til ckvivalens.Dot

er dosso tre standardtypar av roliabilitet son no i lengre

tid har vore mest brUkt.

Definisjon (c) cr ein teorctisk definisjon.Mod det meiner vi

at vi ikkjo har eksperimontollo design til å estimera donne

hypotetiske sjølvkorrelasjononlsom Cronbach kallar han.Vi kan

berro nærma oss denne reliabilitetskoeffisionton via design

som gjov oss eit undurestimatta lowor boundlav koeffisienton.

Det or Guttman(1945) som introdusorer dosse lowor bounds til

don dofinisjon av reliabilitet son han Gjev.Vi trur det kan

vera nyttig å sjå nærnaro på dofinisjon (c) ondå så unyttig

han i og for sog or.Vi gjer dot for di vi gjornom dofinisjon

(c) har sjanse til å koma dette vi kallar feilvarians tottare

innpå livet.

Definisjon (c) byGgjer på eit hypotetisk design son krev sam-

tidig applikasjon av same test,dvs.tost-rotost til sane tid.

Skal samtidige applikasjonar av same test vera praktisk Gjon-

nomførlego,vil vi ikkju kunna tolka "samtidig" etter bokstavon.

Endå ned snå tidsintervall nå vi prinsipielt tolka korrelasjonon

mellom slike parallelle tostar som ein stabilitotskooffisient..

Tenkjer vi 08S at vi stadig kortar inn tidsintorvallet nellom

applikasjonar av sane test slik at vi nærnar oss genuint sam-

tidige applikasjonar,får vi mindre og nindro grunnlag for ei

indikering av instabilitot i. tostskårane.Diskrepansano vil

ettor kvart moir og meir kunna tilskrivast ein rein nålings-

feil knytt til kvart item.Vi ser at vi no nærmar oss Guttnans

definisjon av foil.Når gronsa er nått,genuint samtidigo

applikasjonar,vil kvart iten alltid få same skåre.Når sane

tost blir gjeven til srlfle tidlkan vi ikkje'få nokon feil-

varians. "In regard to the nonropeating ovont which can be
observed only oncelreliability has only a theorotical interest.
In fact,if one accepts a dotorninistic position,there is no
orror" in a noasurenont of a unique event.Tho student's
rosponses and his score are detornined by nany forcosland we
do not know what they are;but thu rosultant  of  these forcos
is a particular act,ond the act itself,at this instant and
with thoso particular forces is porfectly reliable. "Chance"
and "orror" arc morolynanos wo give to our ignoranco of
what dotorninos an event."

(Cronbach(1947),6)

Dolinisjon (e) svarar til Guttmans doFinisjon av roliabilitot,

son bådo or utn syntaktisk og eiu sonantiskdofIntsjon.
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Syntaktisk ser Guttnans definisjon av reliabilitet slik ut:

1 - Eø2./o2 der foilvariansen mcd basis i (F42) cr seman-1
tisk definert son gjennoesnittet av dei individuulle feil-

variansar over applikasjonar.(Guttuan(1945)1263)

"In deriving lower-bounds fornulas,Guttman deals witkr hypo-
thotical indupendunt retests in which the mean covarianco of
two itens within trials equals the nean covariance of the
sane items between trials.Boyond this ho nakes no assumption.
His definition of indopendenco requiros that there be no
shift in the variables neasured between trials;i.e.that the
hypothetical trials be sinultaneous.Since he is  using  iden-
tical tosts simultaneously,he has defined reliability as the
hypothetical self-correlation."

(Oronbach(1947),10)

Coombs(1950) soier at til dufinisjon (c) svarar ein presisjons-

koeffisient.Denne nenninga karakteriserer Guttmans reliabi-

litetsdefinisjon kanskje betre enn Cronbachs nenning gjor det.

Ved eit seinare høve kon Cronbach endå ein gong inn på det

vi her kallar definisjon (c).Han har no gått over til å bruka

Coonbs si nenning,og han dofinorer presisjonskoeffisienten

slik: "A rigorous definition of the coefficient of precision

is that it is the linit of the coefficient of stability as

the tiue between testings becones infinitesinal." (Cronbach

(1951),307)

Presisjonskoeffisienten er son sagt ein tooretisk koeffisient

son vi berre kan nærna oss med underestinat via inadekvate

design.Denne hypotetiske koeffisionten gjev oss don absolutt

nininale feil som kan finnast når same test blir applisert

to gonger til same person.Det er denne koeffisienten som kjem

nærnast ein reliabilitetsdefinisjon i fysisk målinglskulle vi

tru,der det er realistisk å rekna ned eksperimentelt uavhengige

mål og der konstansproblenet ikkje langt frå er undur kontroll.

Presisjonskoeffisienten er såleis råd å få.tak i i fysisk

målinglog han gjev oss eit neiningsfylt reliabilitetsnål.

Det er lite truleg at vi i psykologisk uåling har bruk for ein

presisjonskoeffisient.Det er sjeldan dot kan ha nykje for sog

å få greie på "the accuracy with which the test neasures what-

ever it neasures." Nestun alltid uå vi rekna ued at det er
2.noir enn iten-feilvarianson,ooi (F52),sen bor inkluderast i

feilvariansen når vi for praktiske forcuål estinerer relia-

bilitet.Eit psykologisk nåleinstrunent måler no ein gong ikkje

berre ein ting.Vi har nett teke forlpss generelle faktorar,

gruppefaktorar og spesifikke faktorar i testar.Det er kanskje
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ikkjo for mykje sagt at det er uråd å konstruera testar som

måler berre ein ting.Detto er ikkje så underlog når vi veit

kor vanskeleg det er å definera det trekk vi vil måla og kor

vanskeleg det er å finna testsampel son representerer det

definerte trekk.Dot må vora all grunn til å tvila . .på at vi

skullo vora så visshøve ved utveljing av itens til ein tost

at det sposifikke som desse items nåler,svarar til vår defi-

nisjon av det trekk vi er ute etter.Difor er det svært rinelog

å rekna sposifikk varians for feilvarians,og det ondå denne

variansen strengt teke er roliabel varians.Cronbach seier:

"Thore is no practical tosting problem where the itens in the

tost and only these items constitute the trait undor exani-

nation."(Cronbach(1951)1307) Dette problemet skal vi gå nær-

nare innpå ved eit seinare høve.

Vi brUker omgrepet feilvarians son ein fellesnennar for ulike

komponentar som går inn i dette vi kallar for foil.(P52) skul-

le gjera det klårt at dei konponentane son roknast til foil-

varianson,represonterer ulike typnr av f•il.Vi hnr sett at

definisjonane (a) oa (b) roknar inetabilitetsvariansano son

feilvarians.Ekvivalenskoeffisientane (b) og (d) reknar spesi-

fikk varians til feilvariansen,stundon også gruppefaktor-

varians.Når intorindividuelle varianskonponentar går inn som

feilvarianslhar dette i grunnen ikkje ned feilnåling å gjera.

Det har sananheng ned definisjonsproblemet og ned problemet

å finna definisjonsrelevanto itens eller grupper av iteus.

Mangel på kongruens frå tust til test (ulike tostar) kallar
2Eknan(1947) for definisjonsfeil.I ( 52) reknar vi øT(s) og

2
øT(f) under visse vilkår som feilvarianslog dei representerer

då definisjonsfeil.Det er reliabul varians,sann skårevarians

i sposifikke faktorar og gruppefaktorar,men ikkjo-rolevant

varians i høve til det trekk vi neiner å måla.

Det kan vera med å gjera feilvarians-ongrepet noko klårare

derson vi greier å skilja nellon målingsfoil og definisjons-

feil.Målingsfeilon. representerer for så vidt dei sane problen

ved nAling son andre vitskapar står franfor,t.d.dei fysiske.

Definisjonsfeilen er durinet særmerkt for psykelogisk måling

og knytur seg til det sofl tidlegare er sagt on nåling per

definiejon.(Sjå side 5-6)

Vi samlar til slutt i ein taboll dut vi har diskutert og

sagt on den ulike meining reliabilitotsongropet kan ha alt
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etter kva slag definisjon vi held oss til ellor kva slag fran-
gangsmåto vi bruker når vi estimcrer reliabilitet.

Tabell 1
•

Poilvarians i ulike reliabilitetsdefinisjonar og cksperimentelle
design*




222
ØT(g)ørT(f)ØT(s)

2,2,2
øt(g)'t(f) "t(s)

2
øe

Test-rotest




x x x x
Parallolle testar
Paralloll split

(x) x


x
x x x x

'x
Random split x x




x

KR 20
Guttnan L2
Prosisjon

x x




x
x **

x
Ekvivalens (x)






Stabilitet




x x x x
Stab og ekviv (x) x x x x x

* Ein x indikorer at varianskomponenten er inkluderti feilvarianse
**I fornel (31) og (45) sot Guttman(1945) epp ulikskapar som over-
cstimoror itom-feilvarianson.

	 instabilitot ikkje tokon omsyn til
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4. Liberaliscringstendensar 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 også

gjort gjeldande for innhald.(Sjå 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)1137)

KR20 (og KR21) representerer truleg kulminasjonspunktet i

klassisk testteori.Etter Kuder og Richardson kjem litt i

senn liberaliseringstendensar til syne.Vi har så vidt nemnt

denne tendensen medan han enno var i emning (Planagans for-

mel),ein tendens til å vilja liberalisera på dei strenge og

urealistiske krav til ekvivalens.Men Flanagans liberalisering

er for ingen ting å rekna mot det som skulle koma seinare.

Frå no av skal vi konsentrera oss om denne aukande tendens
9/til liberalisering.I først omgang 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 frå 1941

representerer eit avgjerande steg bort frå dei heilt res-

triktive krav til parallellitet som ortodokst klassisk

teori hevdar for internal consistency reliabilitet.Deira

utgreling gjev oss ingen ny teori.Dei berre viser at KR20

byggjor på vilkår som er tilstrekkelege men ikkje nødven-

dige.Men vi må ha lov å seia at Jackson og Ferguson går

så langt i liberalisering at dei nære på kunne ha enda opp

med ein ny teori.Vi reknar Jackson og Fergusons nye ut-

vikling av KR20 historisk sett så interessant og så viktig

at vi tek henne med her endå om ho ikkje er noko teoretisk

nyskaping.Den utvikling vi viser,svarar til den vi finn i.

Gulliksen(1950),221-224.Etter det vi kan sjd,er Gulliksens
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utvikling godt som lik Jackson og Fergusons.(Lord(1955),325)

Vi tek endå ein gong utgaw,spunkt i korrelasjonen mellom to

summar,her eit konkret test kompositum med k komponentar

(items) korrelert med eit hypotetisk parallelt test k.em,-

positum med like mange komponentar (items).

1 k 1
PXX' = Nø øX X'

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 å rekna med at vi i vår hypotetiske

korrelasjon skal få større samsvar mellom korresponderande

items i test X og test X' enn mellom ikkje-korresponderande

i dei to testane.Matcha items eller korresponderande items

eritems,eittfråkvartest,medsamefotskrift.Xiog X! er

såleiskorresponderandeitemslmedanX.og X!, ikkje er det.

Det er verdt å merka seg at items frå same test er ikkje-

korresponderande items.

Etter dette bør 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.

k k

PXX1 = k k (F54)
2

Etter som vi korrelerer parallelle testar,er øx = øx,.Difor

skriv vi nemnaren i (F54) ø2'som også kan skrivast som einX
sum av variansar og kovariansar.

2
Første lekken i teljaren i (F54) kan skrivast som 1=1Piiøi'
fordi øi og øl er like standardavvik i parallelle items og

fordi korrelasjonen mellom to parallelle items,pii„er

reliabiliteten til eitt itein,1o.Det er rimeleg å rekna den

gjennomsnittlege kovarians mellom ikkje-korresponderande

items lik anten ikkje-korresponder-ande items er frå same

test eller frå ulike testar,slik=Ep..,ø.ø.,.j j ,
Difor kan siste lekken i teljaren i (F54) skrivast som ein

sum av kovariansar mellom ikkje-korresponderande items frå

den konkrete testen.

(F53)
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Etter dette kan (F54) skrivast slik:

kk k
':::.2 +-**--"-

	

i=1Piiøi. i=1'..-1Pi'2iø'
kk k> 2.,---ø.+.:.-.--.,,p..ø.ø.

	

1=1 i1
,=13=1 ij 1 j

.( F55)

(F55) estimerer (F55) med statistiske storleikar som alle er

henta frå den konkrete testen så nær

Vi veit at

k k k
ø2 = + p..ø.ø. dvs.testvariansen er ein sum avX 1=1 1=13=1. lj j'

kovariansar og variansar.Difor kan vi og skriva

k k k 92
j51ø1. (F55) kan otter dette skrivast

2 2 2
-

PXX'
0X
2 (F56)
øX

Første lekken i (F56) kan ikkje bestemmast etter som vi her

har bruk for korrelasjonen mellom parallelle items.Denne

korrelaujonen kan vi berre få tak i ved å konstruera

ein parallell test,og den prosedyren høyrer ikkje med til

denne type reliabilitet.Skal vi koma vidare med (F56)imå

vi på eikor vis estimera første lekken i teljaren i (F56).

Det er viktig å merka seg kva vilkår Jackson og Ferguson set

for å estimera denne førsto lekken i teljaren i (F56):Noko

uventa reknar dei den gjennomsnittlego kovarians mellom kor-

responderande items lik den gjennomsnittlege kovarians mel-

lom ikkje-korresponderande items:

2, k k

i=lpiiøi/k = 1=li=11Pi'ø.ø
/k(k-1)j

2k k
- ..1.3 i y .

(F57) kan  _også, skrivast (kfr.same side longer oppe)

(ø?

(F57)

(P58 )



Ved å nytta (F58) kan (F55) skrivast slik:

(232
+ 2 2

X 1=1 øX 	 1=1%.

PXX' = 2

øX

k k 92 04. + (k-1)4 (k-1)J:=1ø1

(k-1)4

ø i1 ø. + kø2 - ø2 1ø + øX = 

2(k-1)øx

2kø2 - ø2.
X 1=1 _ ( k N(1 


2 - ' '''2 '(k-1)øx
X

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

I denne utviklinga er det likevel postulert ein identitet som
ikkje er særleg plausibel.Vi hugsar at Jackson og Ferguson
hadde vanskar med å estimera kovariansen mellom korresponderande
items og at dei måtte ty til ei løysing som knapt nok er god-
takande.Med utgangspunkt i "item-parallelle" testar postulerer
dei at gjennomsnittleg kovarians mellom korresponderande items
(parallelle items) er lik gjennomsnittleg kovarians mellom
ikkje-korresponderande items,Det rimelege ville her vera å rekna

2\ 
 men som vi har sett før,meddenne ulikskapen er
korrelasjonen mellom item-parallelle testar ikkje bestemmeleg.
(F62) må reknast som eit underestimat av (F56).Dersom Jackson
og Ferguson hadde groitt å frigjera seg frå item-parallelle
testar,kunno vi i denne utviklinga ha fått nye teoretiske syns-
punkt fram.

Tryons omtale av Gulliksens utvikling av KR20,som vi iden-
tifiseror med Jackson og Fergusens utvikling,konkluderer med
å scia at "he nearly breaks free,for ho derives the KR20
formula without the crippling factorial and other restrictive
assumptions of its original authors."(Tryon(1957),247)

(F59)
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4.2. Lords teori om random-parallelle testar.

Medan Jackson og Fergusons utvikling av KR20 er ei reutvik-

ling som med velviljug tolking kanskje kan seiast å implisera

nye teoretiske synspunkt,er Lords utvikling av KR21 eit

første,eksplisitt gjennombrot av ein ny testteori.(Lbrd(1955))

Før vi går nærmare inn på Lords synspunkt,skal vi som

snarast sjå på KR21 og ein variant av denne formelenJ

Vi har tidlegare gjort oss kjende med KR20 i ei litt meir

generell form enn den opphaviege.(Sjå R-19) Kuder og Richard-

son baserte si utvikling på dikotome items og skreiv formel

20 som
2 —

k2 'x- kpq

PXX1 = (I.E.7T)(2 	)

ø -X

(KR20)(F63)

der pq er den gjennomsnittlege item-varians.

Når item-vanskegrad er stort sett den same i ein test,kan kpq

tilnærma skrivast som kpq,der pq er produktet av den gjennom-

snittlege p og den gjennomsnittlege q.

	

2 --

	

( k )(f3X kpqN
PXX' = ø2

(KR21) (F64)

X

Andre lekken i teljaren i (F64) kan også skrivast

ki71.= k  (1165)

er testskåre for person i. 1t er summen av alle test-




skårar,eller talet på rette items over personar i person-

item matrisen.

= -

- . (den gjennomsnittlege testskåre)

(F66) kan no skrivast

t(k
I ' 


Ved å nytta (F67) kan (F64) skrivast
ti(k ti)

(F66)

(1,167

(F68)
)

(kk1)(1 2
)

koX
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(F68) er KR21 skriven på ein annan måte enn (F64).Det er ein
praktisk variant som er lett å rekna når vi snøgt vil ha eit
tilnærma estimat av ein ekvivalenskoeffisient.

Vi skal no sjå korleis Lord kjem fram til (P68) påheilt andre
vilkår enn dei Kuder og Richardson byggjer på.
Det er truleg i og for seg ingen original tanke å sjå på items
i ein test som eit tilfelleleg utval av items frå eit univers
av items.Dette synspunktet kan vi ha møtt lenge før Lord(1955),
men han er den første 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 å vera trekte
frå 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 pi,person i's proporsjon av items
som han greier eller får rett svar på.Denne pi-vekdien veit
vi ikkje.Vi kan berre estimera verdien ved å finna kor mange
items i eit tilfelleleg sampel av items person i greier,
Dersom vi har k items i sampelet og person i's skåre (talet
på rette items) er ti,blir den estimorte pi-verdien lik ti/k.

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

Vi er interesserte i å estimera kpiqi,som gjev oss variansen
i universet av random-parallelle testar,aile med k items,for
person i som i universet har sjanse til å lukkast lik pi.
Denne varianson er ein sampling-varians,eller ein feilvarians
for å halda oss til test-tooretisk terminologi.Denne feil-
variansen skriv vi her ø2t(i)*

ti (k2( ) ( es t ) kti/k ( 1 ti/k )

2
øt(i) = kpiqi

(F69)


(b7 o)

Eit uhilda estimat (an unbiased estimate) av ø2(i) får vi1-,
ved å multiplir,3era (F70) mod k/(k-1).(Sjå t.d.Guilford(1965))
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2ti(kti)kti(k - ti)
eit(i)k(k1)k1 (F7 1)

(F71) er den estimerte feilvarians over random-parallelle

testar for person i.

Når vi estimerer reliabilitet,er feilvariansen den gjennom-

snittlege feilvarians over personar.

n t.(k-t.)02 	 -  / k-1 1/n(k-1)yi(k-ti)1=1' 


n
.&t.k - )-.=-1".- t? - n o

	

1 1=1 1\
) =1/(k-1)( . — 1/n1At) (P72)n tik 1= i

I(F72)kall1/ntc.-skrivastsomø ,x+.når vi i første1=1 i ti

lekken går frå kvadratsummen til variansen ved å dividera

med n i staden for n-1.Difor er ø2 i dette tilfellet eit u-X
hilda estimat av populasjonsvariansen berre når n er stor,Vi

skriv no (F72)

2øe = 1/(k-1)(-t-1k(ø2 +X (P73)

Korrelasjonen mellom random-parallelletestar kan no skrivast

- rø2 + 7.11

	

2 )

	

e i ' X '3.."N

	

øX ØX

2øx - 1/(k-1)( .t -ik -t") )

+ ": ))

tiX 
-køt . k + t

(k-1)ø.

k(k02 - .."..k f
t

køX2 - -T;.k +
- (

	

2 i__1)( 2

	

k(k-1)øX køX

= 15

kø,2- - ---t....(k - (k - --. )i N
A 1 2 %.1 1)(1

1
2

1 ) (F74)
kø-X køx
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(P74) er identisk med (1768) som vi utvikla som ein KR21

variant.Dermed har vi vist at det let seg gjera å koma fram
til KR21 på heilt andre vilkår enn dei Kuder og Richardson

sette.

Medan Kuder og Richardsons vilkår er at alle items har same

vanskegrad,byggjer Lords utvikling på følgjande vilkår:

Vi er interesserte i korrelasjonen mellom random-paral-

lelle testar,

vi er viljuge til å bruka eit hilda estimat av feil-
variansen og

talet på personar er stort.
(Lôrd(1955),329)
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4.3. Tryons reliabilitetsteori.

Med Tryons reliabilitetsteori tek vi det avgjerande s:beg som

Jackson-Ferguson-Gulliksen ikkje tok:Vi går bort frå og riv

oss'laus.frå omgrepet item-parallelle testar.Det er ei fri-

gjering frå krav som gjeld komponentane i eit test komposi-

tum,med andre ord ei liberalisering av Spearman-Brown tradis-

jonen.Nårkomponentane etter denne tradisjonen stetta strenge

statistiske krav til ekvivalenslkunne vi med utgangspunkt i

desse komponentane estimera korrelasjonen mellom hypotetisk

parallelle testar.I Spearman-Yule tradisjonen og i Brown-

Kelley tradisjonen blir reliabi/iteten eetimert ved reint
konkret å 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-

kår er berre knytte til hypotetiske komposita.

Tryon gjorde greie for reliabilitetateorien sin i ein artikkel
Psychologieal Bulletin i 1957.Vi må vel seia at teorien har

vore lite kjent.Først no i seinare år 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 historiak

perspektiv,er det klårt at denne teorien representerer eit

viktig steg i ei utvikling mot eit fullt og heilt liberali-

sert og reformulert reliabilitetsomgreppei utvikling som

førebels stoggar ved generalizability.

Vi skal i det følgjande ta for oss Tryonsreliabilitetsteeri

slik han sjølv har gjort greie for teorien (Tryon(1957)) og

slik Ghiselli(1964) freistar å forklara Tryons synspunkt

meir utførleg enn det var gjort i artikkelen som introdu-

serte dei nye tankane.

Det er naturleg for vårt føremål med ei to-deling av Tryons
teori.lfans domone-sampling fell lagleg inn i det vi kan kal-

la ein KR20 tradisjon som går på dei vilkår denne formelen

byggjer på.Tryons domene-validitet er eit nytt omgrep som

tilfører tradisjonell reliabilitet ny meining og som i sær-
leg grad peikar framover,
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4.3.1.Domene-sampling.

Når ein psykologisk test skal konstruerastper vi som regel i

den situasjon at dst vi ønskjer å måla,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 må dette hypotetiske construct eksplikerast

ved å finna åtferdseiningar innanfor ein åtferdsdomene som

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

i Tryons system eit definert område av åtferd der ein bestemt

dimensjon er eit gjennomgåande trekk.Når vår dimensjon skal

eksplikerast,må vi rekna med at det kan vera så mange måtar

å gjera dette på og så mangt og mykje av åtferdseiningar å

velja i at dei items som vi av ein eller annan grunn bestem,

mer oss for å bruka,gjerne kan bli sett på som'eit tilfel-

ieleg testsampel frå eit heilt univers av items innanfor vår

domene.Dei items vi har valt,er berre eitt av eit utal andre

sampel som vi kunne ha valt.Dette eine sampelet av items cr

det instrument som skal hjelpa oss med å tappa det trekk vi

ønskjer å måla.

Det synspunkt vi her hevdar,tykkjest å vera i godt samsvar

med Torgersons karakteristikk av den type psykologisk må-

ling som han kallar måling per definisjon.(Torgerson(1958))

(Sjå s.5-6)

Skårane for ulike personar på dette eine sampel av items

skal fortelja oss om dei individuelle differensane på det

trekket vi måler.Det er naturleg å spørja i kor stor grad

vi kan venta at skårane på eit nytt sampel av like mange

items vil gje noko nær same rangering av personane som det

første sampelet.For å få eit svar på dette ppørsmålet ligg

den tanke nær at vi korrolerer det første sett av observer-

te skårar,Xtpmed eit nytt sett av skårar,XYt.

Tryon ser ikkje på dette nye sampel av items,X.1t,som ein

konkret test.X. er oin teoretisk konstruksjon som er defi-

nert med utgangspunkt i visse statis.,:tiske eigenskapar ved

det første sampel,eller det konkrete test kopositum for

hand.Definisjonen lyder:

"A comparable )Yt composite is ono whose k test-samples

(items) vary on the average as much in variances and inter-
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correlations as do the k test-samples (items) in the observed

Xt composite." (Tryon(1957),231)

Dei definerte krav til eit kommensurabelt kompositum er desse:

k' = k • (F75)
-2 -2øi, øi (F76)

 

(F75),(F76) og (P77) seier at eit kommensurabelt kompositum

har like mange items,same gjennomsnittlege item-varians og

same gjennomsnittlege item-kovarians som det konkrete test

kompositum.

Når det observerte kompositum,Xtper samansett av komponentar

som ikkje er ordna eller gruppertetkallar vi testen eit ikkje-

stratifisert kompositum.Komponentane får ei tilfelleleg ord-

ning fordi vi reknar som om dei blir sampla frå eit item-

univers.

Vi held oss her berre til ikkje-stratifiserte komposita.1

vårt.hypotetisk kommensurable kompositum,)q,vii:same tilföl-

lelege ordning gjelda som i det konkrete kompositum,og beg-

ge sett av items blir rekna for tilfellelege sampel frå same

item-univers.Difor er det rimeleg at den gjennomsnittlege

inter-test item-kovarians U ,blir lik den gjennomsnittlege
intra-test item-kovarians.E og E. .For ikkje-stratifi-'
serte testar kan etter dette (F77) utvidast til også å gjel-

da gjennomsnittleg inter-test kovarians:

6ilji = ijE 1 .

Konsekvensen av definisjonane (F75),(F76) og (F78) er at

variansen i alle kommensurable komposita må vera den same

som i det observerte test kompositum:

-202 . +-1()z'-1 ) 175. = kø. + k(k_1) =ø2 (F79)
X' l'j ij X

Ein annan konsekvens av definisjonane er at alle kommensu-

rable komposita har like interkorrelasjonar.

Det er ei rimeleg innvending å roisa at det er lito realis-

tisk å rekna med at ei random sampling av items skulle gje

komposita med like variansar og intorkorrelasjonar.Dette er

eit empirisk spørsmål.Tryons kommensurable komposita er
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hypotetiskelog ei slik innvending kan ikkje gjelda teorien

per se.Teorien definerer eit univers av komposita som alle

har lik varians og like interkorrelasjonar.Dette er ein rest-

riksjon som gjer det nødvendig å definera vår åtferdsdomene

ved det sampel av items vi har valt.Vår åtferdsdomene blir

såleis å rekna for ein hypotetisk domene som er karakteri-
sert ved eit univers av items som gjennemsnittleg har dei

same statistiske eigenskapar som det gjennomsnittlege item

i 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 precisoly meet the mathematical criteria of
parallelism.Indeed,a set of actual parallel tests is noces-
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 necessary
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 deviations,
and intereorrelationsas 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 høve til Spearman-Brown tradisjonen,

merkar vi oss at vi har nått fram til full liberalisering:

Det knyter seg ingen restriksjonar til komponentane i det

observerte kompositum.Ser vi Tryons teori i høve til Spear-

man-Yule tradisjonen og til Brown-Kelley tradisjonen,mer-

kar vi oss at vilkdra til parallelle testar er just dei

same;men klassisk teori krev fleire konkrete testar som fyl-

ler desse vilkår,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 (U53).

Den vesontlege skilnad mellom kovarians-matrioane til Jack-

son-Feruuson-Gulliksen og Tryon er følgjande:

jaekson-Ferguson-Gulliksen tenkjer seg testar som er paral-

lelle item for item (item-parallelle testar) slik at vi får

k par av parallelle items,i mot i',j mot j'pog k(k-1) par

av ikkje-parallelle items,i mot j'.j mot i'.medan Tryons
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items i X. alle er tilfellelege i høve til alle items i

i mot er eit like tilfelleleg par som i mot j'.Dette vil


seia at vi i Tryons tilfelle aldri får par av parallelle items,

berre k2 par av tilfellelege items.Sjølvsagt kan det tenkjast

at slumpen vil det slik at vi får par av parallelle 'items,men

slike sjeldne par er like fullt å rekna for tilfellelege.

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

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

legare:

PXX' ø øX X'

Ved å nytta (F76) og (F78) kan (F80) skrivast berre med ob-

serverte verdiar frå Xt,den konkrete testen:

.ø.ø	 j
(F81)PXX' ø2X

Menz:-4øiøj k2pijøiøj k2 Difor kan (F81) skrivast

2-k eij 


XX - 2 (F82)
øX

(F82) 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 vilkår (F82) byggjer på.

Det er lett å sjå at (F82) er oin lite praktisk formel etter

som det krevst mykje reknearbeid for å finna den gjennom-

snittlege kovariansen.(F82) er først 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 sjå på eit par av desse,Det er formlar som vi

tidlegare har fått fram på andre vilkår enn Tryons.

Ci.;1

Når vi nyttar (F85)1kan (F82) skriva2t

k2 .Cli_
PXX, =2k(k-1)0




(F80)
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Summen av kovariansane kan og skrivast

	

22
ijø X

Difor kan no (F84) skrivast

2

k(k-1)2

/ 2k2køx( k )(
\k-1"2PXX'(4øx

= (T)(1 øi

x

(P85)


(P86 )

Vi kjenner (F86) frå før.Det er KR20 i generell form,som vi

no kanskje oftast kallar alpha.Tryon har såleis utvikla KR20

på nye vilkår,slik desse er.spesifiserte i (F75),(P76) og

(P78).Det vil seia at ingen restriktive vilkår er knytte til

komponentane i den observerte testen for ei utvikling av

KR20 eller alpha.

Ved å skriva testvariansen som ein sUM av variansar og ko-

variansar kan (F82) få denne forma:

kE. .
(P87)PXX1 = -2kø. + k(k-1)E. . ø. -2 + (k-1)E. .ij

Tryon kalIar (F87) ei kovariansform av den generelle relia-

bilitetsformelen (F82).Vi tek med (F87) for å bruka denne

formelen som utgangspunkt for ei utvikling av den generelle

Spearman-Brown formelen på Tryons vilkår.Denne utviklinga

vil gje oss ei tilnærming til (F82).

2
Vi veit at . ="0. .ø.ø.. Dersom vi postulerer at ø.ø..ø.,ij j j
kandengjennomsnittlegekovariansi9skrivast på ein an-

nan måte:4. ..No er dette eit urealistisk postulat.I stadenlj
for denne måten tok vi den gjennomsnittlege itemvarians og

multipliserer med den gjennomsnittlege itemkorrelasjon og

får ei tilnærming til den gjennomsnittlege kovarians:

pijøioj piiøi (F88)


Vi gjer no bruk av tilnærminga i (F88) ved å skriva (F87)

-2

(1189)PXX -2øi (k-1)p. 1 +ij I
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Som vi ser,har vi i (F89) bruk for den gjennomsnittlege item-

korrelasjon.Her er det ikkje gjort krav gjeldande om like

interkorrelasjonarlslik klassisk teori gjorde det.

4.3.2. Domene-validitet,

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

av skårar for person i frå den definerte åtferdsdomene.Xt(i)

er.eit estimat av det vi kan kalla domene-skåren eller meir

vanleg:sann skåre.Ein domene-skåre er i Tryons teori definert

som ein sum eller gjennomsnitt av skårar på eit uendeleg stort

tal av komposita som alle har dei same gjennomsnittlege statis-

tiske eigenskapar som er definert i (P75),(F76) og (P78).

Tryons domene-skåre er såleis eit omgrep som er identisk med

omgrepet sann skåre slik Brown-Kelley tradisjonen definerer

denne skåren.

Eit testresultat er logisk sett reliabelt i den grad ei ran-

gering av personar på den observerte skåre vil gje noko nær

same rangering om vi hadde kunna rangert på domene-skåren.

Ein korrelasjon mellom observert skåre og domene-skåre ville

gje oss eit mål på ein slik reliabilitet.

Det er god meining i den tanke å setja opp ein korrelasjons-

matrise der domeneskåren er prediktorvariabel og den observerte

skåre kriteriumvariabel.Logikken i dette er at observert skåre

må kunna seiast å vera avhengig av domene-skåren.Regresjonen

av observerte skårar på domeneskårar gjev oss ei regresjons-

line som representerer predikerte skårar.Avviket frå observerte

skårar til predikerte skårar,som her representerer domene-

skårar,ser vi på i denne samanheng som feilmåling.Kvadrerer

vi desse avviksskåranelsummorer og så reknar ut den gjennom-

snittlege kvadrerte avviksskåre,får vi feilvariansen,Dei pre-

dikerte skårane varierer i sin tur omkring den gjennomsnitt-

lege predikerte skåre,og denne variasjonen representerer den

predikertetyarians,eller domeneskåre-varians,Dermed har vi

delt don aserverte skårevarians i sann varians og feilvarians.

Reliabiliteten er som kjent forholdet mellom sann varians

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

or proporsjonen av observert varians som kan tilskriva8t

sann varians(predikert varians).
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ein regresjonsteoretisk samanheng er det den kvadrerte koef-

fisient frå korrelasjonen mellom observert og sann skåre som

gjev oss forholdet mellom sann varians og observert varians

eller proporsjonen av sann varians.1 klassisk testteori får

vi eit estimat av denne proporsjonen direkte frå korrelasjonen

mellom parallelle testar.Her opererer vi med definisjonar som

resulterer i det uvanlege at vi kan tolka ein korrelasjons-

koeffisient som ein proporsjon.

Vi skal no korrelera observert skåre med sann skåre.Etter som

sann skåre ikkje er tilgjengeleg,må dette bli ein hypotetisk

korrelasjon.

Pørst tek vi for oss korrelasjonen mellom observert skåre og

sann skåre slik Spearman-Yule tradisjonen definerer denne skå-

ren.

	

;-3(XxT 1(xT-Exe)xT

	

PXT = NøxøTNøxøT

2 xTxe

Nø (0T2+02e)1 2

2 2 .ø, øT 	 øT ø, 1/21 
_  
- (-) = (P1)XX1/2,2(,2+,2\1/2 - f2)1/2 øx - „,

'e' \"T 'e' 'X

PXT =
1/2 (P90)

(F90) seier at korrelasjonen mellom observert og sann skåre

er lik rota av reliabilitetskoeffisienten.Denne korrelasjonen

er i tradisjonell testteori kalla reliabilitetsindeksen.

Ved å kvadrera på begge sider i (F90) får vi reliabiliteten

uttrykt ved den kvadrerte reliabilitetsindeksen.

2 2
2 øT ø

PXT = 2 = PXX' = 1 - (F91)

ØX ø'X

(F91) har vi samla fire foldar som i klassisk testteori

alle definorer reliabilitet.Vi skal seinare sjå at desse lik-

skapane ikkje vil gjelda når vi kjem over på genoralizability.

I Yryons system kan korrelasjonen mellom observert skåre og

domeneskåro estimerast på folgjande måte og etter følgjando

resonnement:
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Vi tenkjer oss domeneskåren som ein sum av skårar på eit uen-

deleg tal av testar som stettar Tryons krav (F75),(F76) og

(F78).(Vi kan og tenkja oss domeneskåren som den gjennomsnitt-

lege skåre over eit uendeleg tal av testar,Dåde Gulliksen(1950)

og Ghiselli(1964) bruker denne definisjonen og estimerer kor-

relasjonen mellom observert skåre og sann skåre (domeneskåre)

med dette utgangspunktet.)

Vi let k* symbolisera talet på testar,og k* er så stor at

1/k* 	 0,ng k*/(k*-1) 	 1 (F92)


---x1(x14-x2+"1-x k*-1
PXT = (F93)

ØXØT

Når vi utviklar (F93),får vi i teljaren eitt variansuttrykk

og k*-1 kovariansuttrykk,I nemnaren kan øT skrivast som rota

av ein sum av variansar og kovariansar.

(32(k*-1)13 XX'øXX
2

PXT
X
(k* ± k*(k*-1 )()X25‘X1X /X

2.1-77

Det er klårt etter definisjonane i (F75),(F76) 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,

(F94) kan2 i teljaren setjast utanfor parantes.I nem.,X2naren kan øX under rotteiknet setjast utanfor parantes,der-
2

etter flytter vi øx utanfor rotteiknet,Med så gjort kan øx

og øxøx strykast i respektive teljar og nemnar.

1 + (k*-1)pxxf

P (k* + k*(k*-1),xxl)1/2"
(F95)

XT =

Vi dividerer no i teljar og nemnar i (F95) med k*.For å få

k* under rotteiknet i nemnaren må k* kvadrerast.
1 fk*-1), 1 k*-1
kx- 4- \--k (F96)

PXT f72-- rl 1 2
k*(1 + (k*-1)n , )

	

`ITT `-17:71jXX '( ;
k*2

Ved å nytta (192) kan teljar og nemnar i (P96) reduserast

(F94)
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slik at vi kan skriva

2
PXX' 	 PXX' 1/21/2

PXT(,)1/2P xx' =
vlia I

.(P97)

Korrelasjonen mellom observert skåre og sann skåre etter klas-

sisk teori og korrelasjonen mellom observert skåre og domene-

skåre etter Tryons teori gjev same resultat.Korrelasjonen kan

skrivast som rota av reliabilitetskoeffisienten.

Det er Tryons forteneste at reliabilitetsindeksen har fått,

ein framskoten plass i nyare testteori og meir meining knytt

til seg.Det var Truman Kelley som først lanserte reliabilitets-

indeksen(Kelley(1916)),som sidan har følgt dei fleste bøker

testteori utan å vera særleg meiningsberande.

Domeneskåren er den skåre ein person ville få, dersom vi kunne

prøva han på universet av testar,Det er i teorien ein perfekt

skåre som det kan vera rimeleg grunn til å rekna for ein

kriterieskåre som vi kan validera den observerte skåre mot.

Domeneskåren blir slik sett det perfekte kriterium for det

definerte trekk eller det hypotetiske construct,og korre-

lasjonen mellom observert skåre og domeneskåre blir ein va-

liditetskoeffisient.Denne validiteten kallar Tryon behavior

domain validity,vi domene-validitet,Tryons domene er eit de-

finert åtferdsunivers der vi samplar items som er meint å

tappa det construet vi er interesserte i.Domeneskåren kan

difor med rimeleg grunn oppfattast som ein construct-skåre.

Såleis blir Tryons domene-validitet ei form for construct

validity,Denne samanhengen har Tryon sjølv ikkje peika på.

Når domeneskåren blir oppfatta som det perfekte kriterium,
er det lettare å forstå at validiteten har ei øvre grense

sett av reliabiliteten.Denne grensa er reliabilitetsindeksen,

som er den observerte skåres korrelasjon med domenoskåren.

I denno ikkje-empiriske samanheng er domeneskåren det best

tenkjelege kriterium.
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5, Bruk av variansanalyse i reliabilitetsestimering.

Klassisk reliabilitet har teknisk vore sterkt knytt til

produkt-moment korrelasjen. Denne teknikken har tilsynelatande

vore godt tenleg til den teori reliabilitetsestimering byggjer

på. Mellom anna går teorien ut på at korrelasjonen mellom

parallelle testar er lik. Det vil seia-at vi greier oss med

ein slik korrelasjon basert på to parallelle testar. Etter

teorien er denne eine korrelasjonen god for alle.

Likevel må vt seia at produkt-moment korrelasjonen har vore

ein alt for enkel teknikk til fullt ut å kunna ta vare på den

kompliserte psykometriske feilteori som vi i mange år har

operert med på eit omgrepsplan. Ein produkt-moment korrelasjon

kan berre gje oss ein estimeringsfeil,eller ein målingsfeil

i vår samanheng. Men i teorien identifiserer vi multiple feil-

kjelder, som alt etter eksperimentelt design kan ha spesifikk

verknad på eit testresultat. (Sjå t.d. Magnusson(1966),kap.. 8

og 9, Thorndike(1951).) I ein produkt-moment korrelasjon vil

simultane feil gå 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  reliabiltteten,

t.d. rtt = 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 skåreverdiar som dels skriv

seg frå innhaldsmessig ulike testar og dele frå instabilitet

frå gong til gong. I dette tilfelle er vi ikkje komne like

langt i den teknikk vi bruker som i den tenking vi har etab-

lert. Vi kunne her ønskja eit design og ein analyseteknikk

som gjorde det mogleg å få fram estimat av begge feillt.d.

0,80 + 0,12 + 0,08, og ikkje som no 0,80 + 0,20.

Variansanalysen brukt som matematisk modell vil kunna opp-

fylla våre ønkje om difforensierte feilestimat. Ein produkt-

moment korrelasjon kan ikkje det. Variansanalysen gjer det

mogleg å dela opp den totale kvadratsum på delkvadratsummar

frå identifiserte variasjonskjelder i ein datamatrise.Dermed

kan vi finna kor mykje kvar variasjonskjelde yter til total

var:LaE.
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Det var Hoyt(1941) som for alvor lanserte variansanalysen i

reliabilitetsestimering. Hans teknikk kan appliserast på

same test design som t.d. KR20,altså ikkje-stratifiserte kom-

posita.Hans estimat gjev også identiske resultat med KR20 eller

alpha. Hoyts analyse er teknisk ei nyskaping men teoretisk sett

tradisjonell.Hoyts enkle analyse viser heller ikkje dei føre-

moner variansanalysen kan ha samanlikna med tradisjonelle tek-

nikkar når vi har med meir kompliserte test design å gjera.

Det er først i seinare år at variansanalysen står fram som den

desidert mest tenlege reiskap både teknisk og til hjelp for

tanken i forskning om kring reliabilitet.Dette kan ha samanheng

med to ting: Testteorien er liberalisertIvi krev t.d. ikkje at

interkorrelasjonen mellom parallelle testar er like,og vi er

meir interesserte i variansstrukturen i kompliserte test design.

Vi skal i det følgjande utvikla to variansanalysemodellar for

reliabilitetsestimering som begge byggjer på ikkje-stratifiserte

komposita.Seinare skal vi konstruera meir kompliserte modellar

på stratifiserte komposita.

5.1.Variansanalysomodell for to-vegs klassifisering.

5.1.1. Oppdeling av total kvadratsum.

Tabell 2. Generell to-vegs datamatrise.

1 	

1 X11 	 X1j Xlk X1.

XII Xlj Xik Xi.

fl  Xn1 Xnj Xnkn.

X 	 X.X.kX.1.j •

Vi tek utgangspunkt i ein datamatrise med n rekkjer og k ko-

lonnar som vist i tabell 2. I matrisen står ein X. . for ein

observasjon i i-te rekkje og j-te kolonne. Marginalverdiane

. og X . symboliserer M-verdien over alle j i 1-te rekkjeXi. .j
og M-verdion over alle i i j-te kolonne. X er M-verdien•
over rekkjer og kolonnar,total M-verdi.



R-55

Ein XI . kan karakteriserast som ein sum av den totalej

differensen mellom M-verdien for i-te rekkje og Mtot'
ferenson mollom M-verdien for j-te kolonne og M ogtot
ein rest. Dette kan vi visa algebraisk:

M-verdi,

dif-

endeleg

Xij = X•. + (Xi.-X..) + (X.j-X..) + (Xij-Xi.-X.j+X..) (F98)

(F98) er ein algebraisk identitet og må vera rett.

Dersom vi flytter X i (P98) frå høgre til venstre side av
4$

likskapsteiknet, får vi:

(Xij-X..) = (Xi.-X..) + (X.j-X..) + (Xij-Xi.-X.j+X..) (F99)

(P99) viser at den totale avviksskåren er ein sum av tre kom-

ponentar: Ein rekkje-komponent, ein kolonne-komponent og ein

residual-komponent.

Residual-komponenten, siste uttrykket til høgre for likskaps-

teiknet i (F99), er ei samantrngt form og kan ha krav på ei

forklaring. Residualen er det som blir igjen når vi frå

trekkjer den generelle komponent (X ), rekkje-komponenten

.og kolonne-komponenten. Vi kan kalla residualen e. og skriv:ij

eij = Xij - (X + (X. -X ) + (X.j-X..))

= Xij X.. Xi. X + X.j ..

	

Xij - Xi. X.j + X.. (F100)

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

Vi veit at avviksskåren er utgangspunkt for•våre mest vanlege

variasjonsmål, som kvadratsum,varians,standardavvik og stan-

dardfeil av ulike slag. Dersom vi kvadrerer og summerer over

rekkjer og kolonnar i (P99), vil vi få total kvadratsum. Ved

desse operasjonane får vi ut i alt seks uttrykk, men tre av

dei fell frå fordi dei har avviksskåresummar som faktor. AV—

•viksskåresummr er som kjent lik null. Etter dette vil vi stå

att med tre uttrykk, og vi får:

(X2 X )
2 k(X. -X +n(X )2 ±(X. . -X .+X )2

.3 .. 13 1. .J

(F101)

(F101) viser at den totale kvadratsum i ein to-vegs data-

matrise er samansett av tre komponentar: Ein kvadratsum som



R - 56

skriv seg frå variasjonen mellom M-verdiar for rekkjer, ein

andre frå variasjonen mellom M-verdiar for kolonnar og ein

tredje frå variasjonen mellom residualar.

5.1.2. Eksempel.

Vi skal visa med eit eksempel korleis vi kan dekomponera ein

to-vegs datamatrise og få fram total kvadratsum som ein sum

av tre komponentar.

tabe11 3 har vi ein matrise med 5 rekkjer og 4 kolonnar. Vi


har og med M-verdiar for rekkjer og kolonnar og total M-verdi.

Tabell 3.

•

1 2 3 4 X.

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
.j

Etter (F98) kan verdien X11, 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 Xij i matrisen og kan skriva ein

dekomponert datamatrise,slik vi har gjort det i tabell 4 (sjå

side 57).

Reknar vi total kvadratsum av matrison i tabell 3, får vi

29,2. Same kvadratsum får vi om vi reknar kvadratsummen for

dei enkelte komponentane i tabell 4 og summerer.

Av tabell 4 går det fram at skåreverdiane or delt opp i 4

komponentar: gencrell (g),rekkje- (r),kolonne- (k) og
residuanemponentar(eij). Men  det or herre tro av desse kom-

ponentane som varierer. Som vi ser er den generelle komponent

invariant over rekkjer og kolonnar og yter såleis ingen ting
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Tabell 4. Dekomponert datamatrise.




k e..

13




Xi.

rk elj




K1 3,2 +1,3 -0,4 -0,1





K2 3,2 +1,3 +0,4 +0,1





R1





312 +1,3 +0,0 +0,0




K3 3,2 +1,3 +0,0 -0,5





K4 3,2 +1,3 +0,0 -F0,5





K1 312 +0,8 -0,4 -0,6





K2 3,2 +0,8 +0,4 -014





R2





3,2 +0,8 +010 +0,0




\K3 312 +0,8 +0,0 +1,0





1(4 3,2 +0,8 +0,0 +0,0" •






K1 3,2 +0,3 -0,4 +0,9






K2 312 +0,3 +0,4 +0,1






R3






3,2 +0,3 +0,0 +0,0




K3 3,2 +0,3 +0,0 -0,5






K4 3,2 +0,3 +0,0 -0,5






K1 3,2 -0,7 -0,4 -0,1






K2 3,2 -0,7 +0,4 +0,1






R4






3,2 -0,7, +0,0 +0,0




K3 3,2 -017 +0,0 +0,5






K4 3,2 -0,7 +010 -0,5






K1 3,2 -1,7 -014 -0,1






K2 3,2 -1,7 +0,4 0,1






R5






3,2 -1,7 +0,0 +0,0




1(3 3,2 -1,7 +0,0 -0,5






K4 3,2 -1,7 +0,0 +0,5






K1 3,2 +0,0 -0,4 +0,0










X





1(2 3,2 1-010 4-0,4 10,0




• •




X.
.j 1(3 3,2 1-0,0 +0,0 1-0,0




312 +0,0 0,0 1-0,0




K4 3,2 4-0 0 4-0,0 1-010
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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 Mtot (X ) lik 0. For å finna

kvadratsummenfor desse komponentane kan vi difor bruka ver-

diane i tabell 4 som avviksskårar slik dei står,kvadrera dei

og summera over rekkjer og kolonnar for kvar av dei tre kom-

ponentane. Desse operasjonane kan vi skriva slik:

- = 2312 + 1,6 + 4,4 . 29,2'tot r k res

Vi får den same totale kvadratsum frå den dekomponerte mat-

risen som frå den originale.

(F101)viser ein annan måte å gjera dette på. I staden for å

summera dei kvadrerte avviksskårane for rekkjekomponenten

over rekkjer og kolonnar kan vi multiplisera med k (fordi

rekkjekomponenten er den same over kolonnar for ei og same

rekkje) cg summera over rekkjer. Tilfellet er analogt for

avviksskårane til kolonnekomponenten; men no multipliserer

vi med n (fordi kolonnekomponenten er den same over rekkjer

for ein og same kolonne)  og  summerer over kolonnar. Denne

framgangsmåten er ikkje bunden til "innmaten" i matrisen.Det

er nok når 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. MarginalverdianeX,. i tabell

3 er summen av komponentverdiane under Xi.i taboll 4. Som

vi ser av tabell 4, kan variasjonen i denno marginalsummen

berre tilskrivast rekkjekomponenten. Etter dette kan vi sjå

på kvadratsummen til rekkjesummen som k gonger kvadratsummen

til M-verdiane for rekkjer slik vi har desse M-verdiane

tabell 3. Marginalverdlane X i tabell 3 or summen av kom-
.j

ponenbTerdianeetterX-1 tabell 4. Det er berro kolonne-
.j

komponenten som svarar for kolonnevariasjonen. Om vi bruker

wir{Tiwdvordirine for koloni= i taheil 3 eller kolonnekom-

ponentverdiane i tabell 4, får vi den swfie kvadratm for

kolorawyLiriazIjon. Di.Cor k n. vi s j. p3. mldrritsemmen til ko-

onn okomp  onen t en 3om n gonger kvadratuummen til M-verdiano

for ,kob3nn.ar.
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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 prdna i

rekkjer og kolonnar. Vi har hittil sett på variansanalysen

berre med tanke på å studera den matematiske struktur.

psykologisk måling blir data ofte ordna i rekkjer og kolon-

nar. Test-data er til vanleg ordna med skåreverdiar for per-

sonar i rekkjer og item-skårar i kolonnar.

Det er formelt ingen ting i vegen for å 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 vora å tvinga denne additive struktur på våre data,

Det problemet tek vi ikkje opp i denne samanhengen- Vi rek-

nar her med at variansanalysen er ein god matematisk modell.)

Kvadratsummen for personar tek utgangspunkt i variasjonen

M-verdiane for personar, kvadratsummen for items i variasjonen

i M-verdiane for items, Residual-kvadratuummen er resten av

totalvariasjonen som ikkje er forklart ved person- og item-

variasjonen.

No er det slik at vi ikkje fullt og heilt fester lit til test-

data bygdo på eit sampel som grunnlag for ei estimering av dei

verdiane vi kan rekna med i populasjonen. Den variasjon vi ob-

serverer mellom personar er ikkje berre bestemt av genuine

persondifferensar,Vi må rekna med at den observerte person-

variasjon er infladert av tilfellelege variasjonskjelder, og

pa ein eller annan måte må vi freista koma åt denne feilvarias-

jonen.

Kvadratsummane som kjem fram ved bruk av (1101), er observerte

verdiar. Om vi skal ta utgangspunkt i desse kvadratsummane ved

ei reliabilitetsestimering, er det :1-pørsmål om vi har varias-

jonskjelder tilgjengelege fsom kan vera tenlege someestimat av

den tillelielege variasjon som vi teoretisk har definert inn

1 dei obf3erverte verdiane.
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Dette er ikkje nye tankar; vi kjcnner dei frå tradisjonell

test-teori. Nytt er det å få desso tankane inn i eit form-

språk som ikkje har vore vanleg i test-teorien.

Ein kva som helst skåre i ein person-item matrise,'Xij,

tenkjer vi oss samansett av ein sann komponent, pi, og ein

feilkomponent,e der sann komponent er definert som gjennom-




snittleg item-skåre for person i i universet av items. Vi

skriv dette slik:

X13. . = p. + e. .113 (F102)

I eit sampel av items kan person i's gjennomsnittlego skåre

skrivast

- X. = p. e.k 1. 1.

X står for gjennomsnittot for person i over k items.Verdien

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

someitgjennomenitt.Verdiene.er den gjennomsnittlege feil1.
over items.

Med utgangspunkt i (F101) definerer vi no person-variansen:

X )2

Vi bør ha det klårt for oss at (P104) ikkje er total test-

varians slik denne er definert tidlegare. Variansen til Xi.,

gjennomsnittleg personskåre, er

2
5.(X.-- X )2

-

Variansen til sumskåron kan skrivast

2:1(kXi.- kx )2 k2<(X - X )2
n-1n-

(P106)

Reinjonflne mellom te:3tvnrians,1T3Log variansen til gjonnon-

(P104)

øXj.. n- (F1 0 5)

en5lAlog pc=n-:.Jkåre blir då

kM. , k2Q.„
i1 ..A.
.

2

2
MS.

(F107)


(Plos)
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Når vi går ut frå at pi og ei. er ukorrelerte, kan den for-

venta varians til gjennomsnittlege personskårar skrivast

E(ø
2 2 ) = ø. + ø2X.

0i.

Etter (F108) må forventa MSi bli

2 2
E(D1S.) kø. + køe.

1.

Mene. øe/k2
1.

Vi kvadrerer i (P111) og får

2 2A
e. 0e/1C

Altså,

, 2 2
ei.=e

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

E(MSi) =kø2 + ø2i e

Etter (F107) og (F108) blir forventa testvarians

E(ø) = k(kr25 + ø2e) = k2e5 + kø2e

Reliabiliteten til sumskåren blir etter (P115)

2 2 2k ø. kø.
i I
-

2 2 2 2
k ø. + kø2 kø. + ø

1 e i e

Vi kan gå eit steg vidare med (F116):
2 2
ø. ø.i 1.

Pk 2
1232 2. c1-1 0 i 0

( F109)













(P117)

(F116) og (11117) viser at reliabiliteten blir den same anten

vi tek utgangspunkt i testvarianson,i den definerte person-

variansen (P104) oller i don gjennomsnittloge 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


N0? 4. 02
e

Reliabiliteten til eitt item må etter (F118) bli

2ø.

	

P1 - 22øi + øe

(P 118)


(F119)

Etter at vi har definert reliabilitet i variansanalytiske

termar, (F116), (F117) og (F119), er,problemet no å kunna

estimera reliabiliteten frå sampel-data. Dette problemet kny-

ter seg til feilvariansen.

I ein to-vegs analyse er det vanleg å rekna residualen som

eit tenleg feilvarians-estimat. Grunngjevinga for dette skal

koma etter kvart.

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

person-item matrise med observert og forventa MS for dei tre

variasjonskjeldene.

Tabell 5

Variasjonskjelde frg Obs(MS) E(MS)

2 2Personar n-I1S1 øe + kø.I
2 2

Itoms k-1 MS3 øe + nø.
3

øeResidual (n-1)(k-1) MSr r

I vår samnuheng er det berre obs(MS) og E(S) for personar

og residun:1 som interesserer. Av tabell 5 vil det gafT1 at

den definerte reliabilitet (1116) kan estimerast slik:

(1120)Pic MS.
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Eit ostimat av (F119), reliabiliteten til eitt item, kjem fram

på denno måten:

Vk(MS-- MSr) MSr

1A(J'1S.-Msr) + MSr MS.- MS + kMSr

MS.- MSr

.MS14(k-1)MSr
(P121)

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.

tabell 6 presenterer vi variansanalysen av våre hypotetiske

data.





Tabell 6





Variasjonskjelde frg SS 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 sumskåren over fire vur-

derarar

5,000 - 0,367
P4 -5,800 0,938

Etter (F121) blir reliabiliteten til ein vurderar:

52 067 0 7075
5,00 1-3 . 0,367

Det cr som sagt resldualvarirtnsen vi bruker 20M estimat av

Variasjonen mellom vurderarar er 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 er ikkje den same. Denne ulike referenseramme

er i den modellen vi no har etablert, ikkje define,rt som feil.

Vi tillet at vurderarane bruker skalaen kvar på sin måte,Slik

modellen verkar, korrigerer vi for vurderar-bias. Dette har vi

vist i tabell 7. Her har vi korrigert for vurderar-bias ved å

Tabell 7. Matrise for korrigert vurderar-bias.




A B C D Sum Gjen

1 4,4 4,6 4,0 5,0 18 4,5

2 3,4 3,6 5,0 4,0 16 4,0

3 4,4 3,6 3,0 310 14 3,5

4 2,4 2,6 3,0 2,0 10 295

5 1,4 1,6 1,0 2,0 6 1,5

Sum16,0 16,0 16,0 16,0 64




Gjsn3,2 3,2 3,2 3,2




3,2

addera eIler subtrahera ein konstant for kvar vurderar til

eller frå den opphavlege skåren. Denne konstanten er dif-

ferensen mellom vurderargjennomsnitt over rekkjer (kolon-

negjennomsnitt) og totalgjennomsnitt. I høve til total-'

gjennomsnittet vil sjølvsagt somme vurderarar liggja for

høgt, andre for lagt i skalaen, og vi korrigerer slik at

alle vurderarar får same gjennomsnitt. Som vi ser,blir sum-

skåren ikkje forandra; og som vi vil forstå, kan ikkje inn-

om-vurderar-variasjonen bli skipla ved denne korreksjonen.

Matrisen i tabell 7 er redusert med mellom-vurderar-variasjon

og stdr igjen med person-variasjon og residual-variasjon,som

er dei same som før. Legg no merke til at• residualen kan tol-

kast som ein innom-person-variasjon. 1 den grad vurderarane

er usamde i si karaktergjeving av ein og same stil ndr dei  

bruker skalaen  likt, i den grad får vi usikker vurdering som

vi tolkar som feil. Det er denne feilen som i vdr modell
2

gdr inn som eit e;3timat av feilvariansen (1(,.

No er det ikkje sikkert at dollne feilen er tilfelleleg. Når

vi tidlogare har brukt amropet vurderar-bias, har vi med det
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meint ein generell tendens hos kvar vurderar til å bruka ska-

laen høgt eller lågt eller likt i høve til totalgjennomsnittet.

Men vi kan og tenkja oss ein spesifikk vurderar-bias, ein

systematisk tendens til høg eller låg karakter i møte mellom

ein bestemt vurderar og ein bestemt stil. Det er dette som

i teknisk terminologi blir kalla person-item interaksjon.

Denne interaksjonen får vi ikkje noko mål på i vårt design,

som er eit ikkje-replikert to-vegs design. Det vil seia at vi

berro har ein observasjon for kvar av dei kn celler i matrisen.

Vår rosidual er logisk å rekna for ei samanblanding av to

typar variasjon: interaksjon og innom-celle variasjon, Denne

siste variasjonen kunne vi berre få med minst to observasjonar

frå kvar vurderar for kvar stil. Den eine karakteren som kvar

vurderar har gjeve ein stil, kan vi sjå på som ein av mange

karakterar som denne vurderaren kunne ha gjeve denne stilen

under andre vilkår som berre har ein tilfelleleg verknad på

karaktergjevinga. Desse hypotetisk mange karakterar innanfor

ei og same celle og over alle celler ville vera det beste

grunnlag for ein tilfelleleg variasjon, feilvariansen. I denne

situasjonen ville vi også kunna rekna med eit celle-gjennom-

snitt. Variasjonen mellom cellegjennomsnitt over kn celler

ville vera utgangspunkt for ei estimering av den genuine

interaksjon.

Etter dette skulle det vera lettare å forstå at residualen

i vårt tilfelle er ein samanblanda varians, den "eigenlege"

feilvariansen representert ved vurderarfluktuasjon på ein

og same stil (vi har fått tak i berre ein av dei mange karak-

terar som kunne ha vorte gjevne av denne vurderaren på denne

stilen) + person-item interaksjon,

vårt tilfelle er det for så vidt ikkje mykje om å gjera å


kunna skilja desse to komponentane som vi no har definert inn

residualen. Ein interaksjon vil nok som regel logisk sett

måtta reknast soM foilvarians.

Vi ly:xn korrigera matrisen i tabell 7 endÅ ein gong. Vi kan

korligeru for person-variasjon. Det høyrest ikkje rimeleg

ut at vi eå skulle gjer; dot er sorn kjent person-variasjonen

vi er ute etter. Yår vi likevel gjer det, er det for,om råd

er, å endå betre fortåin av feilvariansen,rosidualen.
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Tabell 8 viser oss ein dobbelt-korrigert person-item matrise.

Med utgangspunkt i tabell 7 har vi gått vidare og korrigert

Tebell 8, Matrise korrigert for item- og personvari.asjan.





Sum Gjsn

1 3,1 3,3 2,7 3,7 12,8 3,2
2 2,6 2,8 4,2 3,2 12,8 3,2

3 4,1 3,3 2,7 2,7 12,8 3,2

4 3,1 3,3 3,7 2,7 12,8 3,2

5 3,1 3,3 2,7 3,7 12,8 3,2

Sum16,0 16,0 16,0 16,0 64,0




Gjsn3,2 3,2 3,2 3,2




3,2

for "person-bias". Det er gjort ved,for kvar person,å addera

eller subtrahera ein konstant til eller frå den korrigerte

skåren i tabell 7. Konstanten er differensen mellem 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 feilvariasjon. Tabellen kan gje oss eit inn-

trykk av korleis fire vurderarar med same referenseramme i

skalaen ville setja sine karakterar på fem like gode stilar.

Alle stilane skulle med sikker vurdering får karakteren 3,2.

Variasjonen i tabell 8 er ein variasjon om kring denne"sanne"

karakteren og er logisk å rekna som feil. Det er denne va-
2

riasjonen vi har brukt til feilvariansen, øe, i vår relia-

bilitetsestimering.

5.3. icliabiiitot basert på ein-vegs variansanalyse.

(Webster-modellen)

Hoyt-modellen bye;gjer på ei toeu>s klassifisering dor item-

vari.joncn. blir skilt ut og halden utanfor fuilvariansen.

Dette er ei rimeleg løysing på feilvarians-problemet når vi

først og fremst ei gjennomsnittleg personrsngering
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utan omsyn til generell vurderar-bias, om vurderarane bruker

skalaen ulikt når det gjeld nivå, eller til den skala dei

ulike vurderar måtte bruka, for å halda oss til det eksemplet

vi har brukt. Det enkelte items evne til differensicring er

sjølvsagt viktig, og Hoyt-modellen er sensitiv for skilnader

i innom-item variasjon, i vårt eksempel: innom-vurderar

variasjon.

Men det finst også tilfolle der vi ikkje berre ønskjer å sjå

is kor stor grad ei person-rangering blir den same over items

(vurderarar), men også i kor stor grad items (vurderarar)

plasserer personane likt i ein og same skala. Når oi slik

plassering er viktig, t.d. i ei evaluering der ein bestemt

bruk av ein karakterskala er føreskriven og der den absolutte

karakter kan få konsekvensar for personane, blir itemvariasjon*

(generell vurderarbias) å rekna som feil. Dermed er vi komne

dit at vi ønskjer denne variasjonen inn i feilvarianseni.

tillegg til residualen-

Desse to variasjenskjeldene saman, itemvariasjon og residual,

kallar vi innom-person variasjon (Wp, within person). Denne

variasjonen gjev uttrykk for kor mykje dei ulike items va-

rieror i. si "vurdering" av ein og same person når vi ikkje

har korrigert for ulike M-verdiar over items.

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

Variasjonskjelde frg Obs(MS) E(MS)

Mellom personar n-1 M.S. ø2 + kø?

	

1 e i

Innom personar n(k-1) M.S ø2wp e

Av taboll 9 ser vi at innom-person variasjon or koalon i

staden for item- og residnalvari.asjon tabell 5). Dei


forvena variansuttrykk, E(MS), sum er relo.vante fur relia-

hilileLsolmoring, or d.(ti sano i taboll 5 (4:, taboil 9.

blir defintsjunsfurrniane for reliabilltet b,mde på

taboll 9 dol oru om reliabilltetsformlane (F116), (F117)

oLr,( 19) Mon (::::tirnij bliv ikkje
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(F120) i Hoyt-modellen svarar til i Webster-modellen

MS.- MS
wp

MSi

(11121) i Hoyt-modellen svarar til i Webster-modellen

MS.- MS
WID

Pk

P1 = MS+. (k-1)MS1 wp

(I3122 )

(F123)

tabell 10 har vi brukt Webster-modellen på våre hypotetiske

data frå tabell 3. Samanliknar vi dei to reliabilitetskoef-

fisientane frå Hoyt-analysen med dei vi no får, ser vi at

Tabell 10.

Variasjonskjelde frg SS MS

Mellom personar 4 23,2 5,8

Innom personar = 15 6,0 0,4

Items 3 1,6

	

+Residual 12 4,4

Total 19 29,2


Reliabiliteten til sumskåren;

P4 - 5,8
0,931

Reliabiliteten til ein vurderar

	 5,8 

Pi

5,8 + 3 . 0,4
0,771

skilnaden er liten. Etter det vi no veit må dette skriva seg

frå ein relativt liLen itevariasjon, 30M i dette tilfelle

herro i uvesentle (rn,c1,bar cjort feilvariansen større.

Konstrulmjonen av er i Webster-modelLJn redusert til

tre kompountar ein generell komponont, ein rekkjekomponont

(),; re:3idnalen, som no cr ein innom-pereon var-lasjon.
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Peilkomponenten blir i denne modellen den del av skåren som

ikkje er forklart ved generell komponent og rekkjekomponent:

eij X. (X..+ (Xi -.

X..- X„- X. + X
13 .. 1. .


. X. .- X.
13 1.

x ))

••




Etter dette skriv vi

) + (x..- x. )
Ij ø ø 1 4 lj I.

I tabell 11 har vi sett opp ein forenkla tabell 4 der generell

komponent og rekkjekomponent går inn som ein verdi og der ko-

lonnekomponent og residual går inn som den andre.Etter som

Tabell 11.






Gjsn

1 4,5-0,5 4,5+0,5 4,5-0,5 4,5+0,5 4,540,0

2 4,0-1,0 4,0+010 4,0+1,0 4,0+0,0 4,0+0,0

3 3,5+0,5 3,54-0,5 3,5-0,5 3,5-015 3,5+0,0

4 2,5-0,5 2,5+0,5 2,5+0,5 2,5-0,5 2,51-0,0

5 1,5-0,5 1,5+0,5 1,5-0,5 1,510,5 1,5+0,0




3,2-0,4 3,2+0,4 3,2+0,0 3,2+0,0 3,2+0,0

generell komponent ikkje yter noko som holst til variasjon,

vil variasjon i første komponcnt i tabell 11 berre kunna

tilskrivast observert personvariasjon, medan andre-komponent

vnriasjonen kan tilskrivast innom-person variasjon. Dersom

vi reknar på, desse variasjonane, skulle vi få same resultat

som vi fekk i tabell 10.

Det knyter seg elles andre aspekt til dcnne cin-vegs modellen

som vi no har sett rp.Det aspekt som vi skal ta opp i ein


:rtn= snmqnhong og som ur sturkt rciaterte til cin random-

praliell testteori. (Webster(1)60))
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5.4. Samanhengen mellom KR20 og formlar basert på Hoyt-analyse.

Ein Hoyt-analyse gjev identisk resultat med KR20. Vi skal no

visa korleis vi kan utvikla (1120) med utgangspunkt i KR20.

Edwards(1959)har synt oss denne samanhengen.

KR20 skriv vi

• 2

xx, =(1 - 9)k-1øx

Vi veit at

=

(1126)

Den gjennemsnittlege item-varians er total innom-kolonne

kvadratsum dividert med fridomsgrader k(n-1).Altså,

SS-2 	 weø. _- MS1 k(n-1)we

,;_t252 = k-ø-2 = kMSwc

(we = within column)

Vi har før sett (11107) at ø.2t eller  c‹( = kMS1. Difor kan vi no

skriva (P126) slik

kMSMSwc
pxxt = ()(1) = (---)(1-222)

k-1kMS1k-1MS.
(1129)

(11129) er ein sjeldan brukt variansanalyseformel til reliabi-

litetsestimering,men det er ein alternativ formel.

Vi går eit steg vidare med (1129). Den totale innom-kolonne

kvadratsum cr samansett av kvadratsummen mellom rekkjene og

residualkvadratsummen,

(P130)ss s . + SS
wc. S1

Vi kan difor skriva (72129)

SSr

fxx
k „

=
k -1 k(n-1)Msi

Vi utvir og redwiLrer (11:‘,1)

k(11-1)W..-

Pxx, -)(
k(n-1)Wi
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()XX ' (k-1)(n-1)MSi

k(n-1)MSi S . SS

	

Si
r

	

(k-1)(n-1)MS1 (k-1)(n-1)MSi (k-1)(n-1)M.Si

	

= ( k ) _ ( 1 ) MSr

k-1 k-1ITS1 .

MS MS.- MS

	

=i_r_  I r

MS. MS.

k(n-1)MS1- SSi- SSr

(F132)

(P132) er den same som (1120),og dermed har vi vist at KR20

og Hoyt-koeffisienten er identiske.

5.5.Utvikling av Spearman-Browns generelle formel
på variansanalyse-vilkår.

Vi har tidlegare funne at reliabiliteten til det gjennomsnitt-

lege item, eller reliabiliteten til sum= av k items, kan
estimerast med variansforholdet

MS.- MSMS.- MS
i. rwpeller pk _ 	
MS1MS wp




alt etter om vi bruker ein to-vegs eller ein ein-vegs modell.

Vi har vidare funne at reliabiliteten til eitt item også kan

skrivast som eit variansforhold

MS.- MS MS.- MSr 	 w
eller poi
fl (k-1)MS ' MS .+ (k-1)MSMS1 1 wp

alt etter modellen som vi nyttar.

Vi vil no visa at vi frå (F133) kan utvikla Spearman-Browns
generelle profeti-formel ved å bruka (1134) i staden for ein

produkt-moment korrelasjon, som har vore det vanlege, og på

vilkår som er svmrt mykje annleis enn dei Spearman og Brewn

epphavleg by(jte på. Vi viser denne utviklinga for Hoyt-

modellen, men utviklinga er og gyldig for Webster-modellen.
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Vi multipliscrer først teljar og nemnar i. Hoyt-formelen i

(P133) med k og skriv

(F135)

Men kMS kan også skrivast

kMS.M3.+ (k-1)MSr+ (k-1)(MS.-MS )1 r

Vi nyttar (F136) og skriv (F135) slik:


k(MSi- MSr)

fk
MS1.+ (k-1)MSr+ (k-1)(MS.- MS )r

Vi dividerer teljar og nemnar i (1137) med MSi+ (k-1)MSr, og

vi får
k(MS.- MS )r

MS ± (k-1)MS1
(P138)fk = MS.4- (k-1)MS + (k-1)(MS.-MS )r

MSi+ (k-1)MSr

Vi kan og skriva (F138) slik:

k(MSi- USr)

MS.+ (k-1)MSr

Pk (k-1)(MS.- MS )
I 
1+  r

(P139 )

M.S.+ (k-1)MSr

Om vi no gjer oss nytto av (1134), vil vi kunna sjå at (F139)

kan skrivast

krol


1 + (k-1)Ri
(P140 )

(F140) er Spearman-Drowns formel. Denne formelen har vi no
frLtt over 1;)a varian=rtlyse-vilkr, som er mykje meir libe-

rale er111 d(2.1 v't iii v-anleg gjor gjeldande for denne formelon.

Det er vikLi merka og at vi I (F140) nyttar ein intra-




klassokorrelasjon, Vl er elles vane med at vl nyl-,tar ein

k(MSi- MSr)

/13k - kMS.

(P136)


(F137)
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interklassekorrelasjon i Spearman-Browns formel. Desso to

korrelasjonsomgrep skal vi sjå nærare på.

Dei vilkår (F140) byggjer på er etter Winer(1962) "that the

error of measurement is uncorrelated with the true.score,

that the sample of n people on whom the observations 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 variance may be pooled

to provide an estimate of 02." (Winer(1962)9127)

5.6. intraklassekorrelasjon og interklassekorrelasjon.

Når vi estimerer reliabilitet med variansanalyse, kan vi for-

svara å seia at vi samanliknar mellom-person variasjon med

innom-person variasjon. Høg reliabilitet er i denne samanheng

karakterisert ved relativt stor mellom-person variasjon og

relativt liten innom-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 i seg når vi ser det

slik at reliabilitet er eit uttrykk for at innom-person ob-

servasjonar går 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 spørsmål om sam-

gang innanfor ein og same klasee av observasjonar. Ein annan

type korrelasjon har vi i den meir tradisjonelle produkt-

moment korrelasjon, som vI gjorne kan kalla ein interklasse-

korrelasjon for di det her er epøreml om obeervasjonar går

saman over klaGear. Hogd og vekt er observasjonar av ulikt

slag (heilt ulike måle-einingar). Dui reprosenterer to klas-

sar av obsorvasjonart og korreljonen soier oss i kor stor

grad mykje eller lite i dun eino klasson gJer saman med mykju

eller lite i den andre klasson-
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Ein interklassokorrelasjon 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. Ein intra-

klassekorrelasjon er univariat i den forstand at vi ser på

innom-klasse obaervasjonar som tilhøyrande ein og  same  varia-

bel. Uon ein intraklassekorrelasjon er ikkje bunden til berre

to innom-klasse observasjonar for kvart element slik inter-

klassekorrelasjon er bunden til ein observasjon for kvar av

to variable for kvart element. I så mdte er intraklassekor-

relasjon eit meir generelt omgrep enn interklassekorrelasjon.

For å få eit mål på korrelasjonen mellom vurderarar i det

store og heile i våre hypotetiske data i tabell 3 må vi rek-

na seks interkorrelasjonar, og gjennomsnittet av desse seks

korrelasjonane kan gje oss ein tokke av kva som ligg i om-

grepet intraklassekorrelasjon.

Når vi jamfører intra- og interklassekorrelasjon,kan vi kan-

skje våga oss på ein analogi i forholdet mellom variansana-

lyse og t-test.Variansanalysen er ein heilt generell test

til prøving av diafferensar mellom M-verdiar. Det er ein all

over test.Derimot maktar ikkje t-testen moir enn to M-vordiar

om gongen. Ein intraklassekorrelasjon er ein all over kor-

relasjon for å sjd korleis innomkiasse observasjonar går sa-

man.

Vi veit at ein produkt-moment korrelasjon prøver kor godt

standardskårane på dei to variable går saman. Det er god

forklaring på at vi kan korrelera observasjonar frå to klas-

sar som bruker heilt ulike måle-einingar. Ved ein produkt-

moment korrelasjon transformerer vi råskårefordelingar auto-

matisk til fordelingar med M = 0 og s = 1. Dette vil seia

at ein produkt-moment korrelasjon ikkje tek omsyn til,

vårt eksempel t.d., at vurderarar spreier karakterane ulikt

og at dei bruker skalaen ulikt med omsyn til generelt nivå.

mqngc: høve er vi intereserte i å bruka teknikkar som er

senitive for denne slags inform2sjon i dat- I reliabilitet2-

ctir=ing kr:in dotte vora om L't (jora. Difor er oin produkt-,-

moment horrelajon ikkjo generelt tenleg til dotte fwremålet,

etter so3f1 vi ikLje kan rk2a med at innom-kolonne
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er like og at mellom-kolonne M-verdiar er dei same.Klassisk

testteori postulorer slike statistiske eigenskapar, og då er

sjølvsagt ein produkt-moment korrelasjon på sin plass. I ein

liberalisert testteori vil ein intraklassekorrelasjon vera

generelt tonleg, men ikkje ein interklassekorrelasjon.

Vi plar defincra ein intraklassekorrelasjon slik vi tidlegaro

har definert reliabilitoten til eitt item,

2

01 - 2øi 2 (F141)
øi + øe

(F141) seier oss kor stor del av ein gjennomsnittleg obser-

vasjons varians som kan tilskrivast sytematisk varians.

Det er interessant å sjå på dei matematiske.relasjonane mol-

lom intraklassekorrelasjon og interklassokorrelasjon. Vi sym-

boliserer her intraklasSekorrelasjon med R,den gjennomsnitt-

lege interklassekorrelasjon med F, og vi skal visa at R F

på visso vilkår.

For å gjera dette provet enklast råd er transformerer vi forst

allo skårar i ein matrise til avviksakårar frå respektive

dvs. M-verdiar fer respektive kolonnar. Dette resultorer i cin

matrise der alle X.j 0. Det totale gjennomsnittet, X Iblir

også lik null. Vi har med dette ikkje gjort noko som kan for-

andra korrelasjonen mellom kolonnane, etter som ein produkt,-

moment korrelasjon automatisk transformerertil like M-verdiar.•

Også Hoyt-koeffisienten byggjer på kolonnar med like M-verdiar.

Det vcit vi fordi vi held kolonnevariasjonon utanfor. Vår trans-

formerte matriso er såleis framleis generelt gyldig som utgangs-

punkt både for intorklassekorrelasjon og intraklassekorrelasjon

(Iloyt-analyso).

Vi illustrerer don skisserte framgangsmåten så langt ved å.

transformera matrisen i tabell 3. Det har vi gjort i tabell

12 på side 76.

Vi vidare o;.; rekna.r ut kvadr~mrar og produktsummar

mud bO.5iS thell 12 og SCi; verdian(? irn i ein ko-




vart'ins eiatrL se. (Ein .varians-kowtrians matrise kan kallast

ein ko=lans matrise ser variansen som eit spesial-




tilfelle av kovniiansen.) Dett-,e er gjort i taboll
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Tabell 12.

Sum

1 +1,2 +1,4 +0,8 +1,8 +5,2

2 +0,2 +0,4 +1,8 +0,8 +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 . 0,0 0,0 0,0 0,0 0,0
. j

Tabell 13. Kovarians matrise (kvadratsummar og produktsummar).

	

6,8 5,6 5,2 5,2

	

5,6 5,2 5,4 5,4

	

5,2 5,4 8,8 5,8

	

5,2 5,4 5,8 6,8

Totalsummen av kvadratsummar og produktaummar i tabell 15 blir

92,8, som er kvadratsummen i fordelinga av sumskdrar i tabell

7 på side 64.

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

SSI = SSv./k
'1

SS- SS /k2X -1.XI

(F142)

variansanalysen er kvadratsummen for personar lik 1/k av

kvadrataummen for sumskårane, og kvadratsummen for gjennom-

anittsakrane er 1/k' av sumskårekvadrammon. Altså,

S$, 92,8-Xi

SS. = 23,2

(  ",
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Tabell 13 let seg mcd enkle operasjonar omgjerast til ein
interkorrelasjonsmatrise, som er oppstilt i tabell 14.

Tabell 14. Interkorrelasjonsmatrise.




D C D




0,942 0,671 0,765

B




0,798 0,908

C




0,748

= 4,852/6 =  0,805

For å ta dette generelt: Det er i alt k(k-1) interkorrelasjonar
i ein korrelasjonsmatrise når vi reknar ji og lj for ullke par.

Den gjennomsnittlege produkt-moment korrelasjon i ein slik

matrise kan skrivast

( 1_1)
PJ k(k-1) No.ø

j 1

V1.

(F145) kan då skrivast

x
k-321)

k(k-1) No-

1 	 21x1x1
(*)k(k-1) (;:xj

(F144)

siste uttrykket i (F144) er terj.aren lik produktsummen i
ein kovarians matrise. I vdrt E;pråk kan denne produktsurnmen

skrivast

x. x SStot (F145 )

Det er vcrdt å merka seg i matrisen i tabell 12 cr suirien
av kolonne-kvadrtsi~ne lik total 1.,vadratsum, fordi alle
helonne, J;;Isnitt total ujennitt er lik null.

I. siste i (M44) som

k,rndratswA, kolonne-kvadr:As~r
like.
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Altså,

1/k(sStet)

Etter dette kan vi skriva (P144)

1kSSi-SStot

k(k-1) 1/k(SStot)




Vi veit at L)
tot = SSi+SSJ-4-SSr. I vårt tilfelle, sjå tabell

12, e..r 3S. = 0. Difor kan vi skriva SS .SS .+ SSr.

	

3
1

(F147) kan etter dette skrivast

tot

	

1 	 kSS.- (S3.+ SSr))i 1
:1]13 - ( ,
.- k(k-1) 1/k(SSil- SSr)

(k-1)SSi- SSr
__.

(k- 1 )(ssi 4 ssr )

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

og får

(k-1)SS. SS
MS.-MSLk-1)"-C4)--1-3 T.k-1)-(n-1)  r

(k-1)S3i (k-1)SSr MSi+ (k-1)MSr
(k-1)-(ri=t7

(F149) er identisk med (F121). (F149) er esimasjonsformelen

fo2 intraklassekorrelasjon når vi held kolonnevariasjon utan-

for. Nar vi postulerer like kelonnevariansar, har vi no vist

at intraklassekorrelasjonen er lik den gjennomsnittlege inter-
,

klassekorrelasjon (produkt-moDlent korrelasjon).

Vi har tidlec,are funne at intraklassekorrelasjonen for vre

data estimert med (F11,9) blir 0,77. Den gjenno=ittlee

produkt-mment korreijon har vi fått; til 0,805. At dei ikkje

er like ma rivri e fra at vurderar-vriansane (Li.ltså imlom-




kolonne-vcim:Isone) jkle er (;et

Do er 1 `e5. finna..in1:rk:Msekorrelijon

na-:,;(191-)3) har litt uled. Vt v ior til 0C; Ljung

(19())
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6. G-teori for ikkje-stratifiserte komposita.

Vi har sett kor elegant Tryon kunne kvitta seg med dei strenge

statistiske krav som klassisk teori sette til komponentane i

ein test for å estimera reliabilitet på internal consistency

basis. Hans domenesampling-teori byggjer på dei gjennomsnitt-

lege statistiske eigenskapane til testen eler 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 å koma seg unna

å setja krav til obServerte data,Det bør vi kunna rekna som ein

stor føremon.

Tryons restriktive krav til komposita har gjort at han har måtta

avgrensa sitt univers av testar til berre å gjelda testar med

like variansar og interkorrelasjonar. På ein måte sett er vi då

ikkje komne lenger enn vi var: Vi tenkjer på Spearman-Yule

tradisjonen og på Brown-Kelley tradisjonen med omgrepet parallelle

testar. Det som er nytt hos Tryon i forhold til denne klassiske

tradisjonen er at han bruker internal consistency utan vilkår

for å estimera den hypotetiske korrelasjon mellom parallelle

testar, medan klassikarane reint konkret måtte korrelera paral-

lelle testar. Spearman-Drown tradisjonen byggjer og på internal

consistency, men på strenge vilkår. Vi må difor med god grunn ha

lov til å rekna Tryon som den mest liberale innanfor klassisk

tradisjon, om vi i det heile skal rekna han til denne tradisjonen.

Likevel kan vi seia at konsekvensene av oit random sampling syns
punkt ikkje har fått fritt spelerom med Tryons teori. Den fulle

konsekvens av random sampling av items vil gjelda både kompo-

nentar og komposita, ikkje berre komponentane son. hos Tryon.

Testar som er av lie rIngo tilfellelee ilerfl2 vil

ha ulik variena ulike inte-i_korrelsjermr. Det vil med andre

ord saia at de lekonsekves av ein rtndomr emnlinrç teori
ikk 2 jev osf- tet= kb.=j_sk

TiTed det må at vi. er kor.nne i. oin Vei situasjon

for re1 iabL IL Le re i c aLn , sftl har vore heilt

avhenY). ke  et!-.'uksjonen -,--)a-2n.110lie testr.. Ei

nuJr, Llen dc L er ci lilo

Vi toL (2iL interken-elerer
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dei og reknar ut den gjennemsnittlegekorrelasjon mellom desse

testane. Denne løysinga er upraktisk for di vi no aller helst

skulle korrelera meir enn to konkrete testar. Vi vil sjølvsagt

fram til ein tolleg påliteleg gjennomsnittlegkorrelason, og

då krevst det mange testar. Her ser vi føremonen med klassisk

definisjon av parallelle testar Korrelasjonen mellom to testar

er nok for di alle interkorrelasjonar er like.

Det store ved Tryons reliabilitet er at han bruker internal

consistency utan krav til komponentane for å estimera korre-

lasjonen mellom parallelle testar. Det er dette som er den ele-

gante løysing både teoretisk og praktisk. Det er denne løysinga

vi gjerne ville bruka i. ein ny situasjon med random-parallelle

testar,

6.1.Reliabilitet redefinert.

Det skulle vera klårt at vi innanfor ein random sampling teori

vanskeleg kan forsvara å definera reliabilitet som korrelasjonen

mellom parallelle testar,clik klassisketeori gjer det. Heilt

grunnleggjande har denne definisjonen ikkje vore, kan vi vel

seia. Det vesentlege ved reliabilitet er å få estimert kor

stor del av den observerte skårevarians som vi kan tilskriva

sann skårevarians. Det er dette som er den konstitutive reli-

abilitetsdefinisjonen, mcdan korrelasjonen mellom parallelle

testar like gjerne kan kallast ein operasjonell definisjon når

klassiske krav er gjort gjeldande.

Vi har tidlegare Sett at under klassiske vilkår kan vi bruka

fleire alternative definisjonar av reliabilitet:

2
T 2

f°X)C '  = Px.T
"x

Under random sampling vinår vil den kvadrerte korrelasjon

isiloat observorte og sanne sUrar v.era ein fullt tenleg

av rellabilitet. Denne definiojonen har vore lansert

for mango år;idan,helle('1924),CuFton(1551)imen har ikkje

vorLe aliment akeptert som deib J r jon, endå om denne definis-

joulm er den fl3t generene. (:riAnlien må vel vera at rå lenge

vi vedkjenner 000 klaOsLO k teori r det u eeD ill å OkiJ:td

til ny

(3150)
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Seinare års nyorientering innanfor rein testteori viser likevel

at eit skifte er no i ferd med å skje i definisjonsspørsmålet.

Både Cronbach,Rajaratnam,Gleser(1963) og Lord og Novick(1966)

definerer reliabilitet sem don kvadrerte korrelasjon mellom ob-
2

servorte og sanne skårar, altsa "T. Denne determinasjonskoef-

fisienten seier oss kor stor del av den observerte skårevarians

som lineært kan predikerast frå sann Gkårevarians. Dermed til-

frdsstiller denne definisjonen også tradisjonelle krav til ein

reliabilitetskoeffisient.

6.2. Alpha er i meste fall lik den definerto reliabilitet.

Under klassiske vilkår, med Tryon som den mest liberale, har vi

sett at vi kan estimera den kvadrerte korrelasjon mellem obser-

verte og sanne skårar med alpha, etter som alpha og determinasjons-
2

koeffisienten, "T, på slike vilkår er like. Under random sampling

vilkår vil ikkje denne likskapen lenger gjelda. Alpha blir i den

nye situasjonen eit underestimat av reliabiliteten. Så langt vi

veit er dette den einaste måten å estimora reliabiliteten på,

når vi ønskjer å byggja estimatet på internal consistency.

Vi skal no visa at alpha i meste fall er lik reliabiliteten.

Provet vårt gjer vi så enkelt som råd er; det vil seia vi tenkjer

oss at vi berre har to komponentar i vårt kompositum, slik at

X = Y1 + Y2'

Vi har tidlegare sett at alpha-koeffisienten bygt på eit kom-

positum av to komponentar er Guttmans formel.(Sjå s.17 eg s.20.)

Vi skal altså visa at reliabiliteten cr lik eller større enn

Guttmans koeffisient:

ø(Y1)2 + ø(Y2)2 
2pxT 2(1 -

ø?X

V1 presiserer med ein gong at vi ikkje reknar Yi og Y2 lor

prallelle mål i Idassisk forstand. Yi og Y, er to tilfolle-

lege mn med kva' njJ1 f,mnn skre,T, (); T som ikkje er pos-1 -
tulert liko.

Vi skal far a VicaL at keirdl'ianen mellem Y1 ,cr  2 e pr lik ho-. 


varinnen mollem T, og 2



R- 82

ø(Y1 23(TvT2)

ø((T1 + E1),(T2 + E2))

ø(T1 + ø(Ti )  ø(T2,E1) + o(E1,E2)

. el(T19,T2)  (F152)

Vi har i. utviklinga av (F152) postulort uavhengighet mellom

sann komponent og feilkomponent og mellom feilkomponentar.Med

det fell tre av uttrykka frå, og vi står att med kovariansen

mellom dei sanne komponentane. Detto "vesle" provet får vi

bruk for litt lenger ute i det "store" provet,

Vi slår fast ein sjølvsagt ting2

(ø(T1) ø(T2))2 0 (F153)

(F153) seier ikkje anna enn at anten er standardavviket til

T1 boo. T2 like eller så er dei ulike. Vi kan utvikla (1153)90g

vi får

es(T.02 + ø(T2)2 - 2ø(T1)ø(T2 > )0—

ø(T1)2 + ø(T2)2 > 2ø(T1)ø(T2)— 
 (F154)

den matematiske statistikk finst der ein ulikskap som blir

kalla Cauehy-Sohwartz ulikskapen, som i vår samanheng kan

skrivast

ø(T1)ø(T2)> lø( T1,T2 )1 (F155)

(F155) seier at produktet av standardavviket til T T- 1 2
det minsto er lik den absolutto verdi av kovariansen mellom

Ti Y2, som ir:7,jen i dc1:; minste er lik Det er ikkje


uton vidare lett rt sjå at detto 1:1å2;1vera. Lettare blir det

når dividerer med 0(1js(T,). Då får vi

(1156)
o ( T )

0(T, )L,(
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Andre lekken i ulikskapen i (F156) er kovariansen til T o T1 cr 2
dividert med produktet av standardavviket til T1 eg T2, og det

er som kjent ein produkt-moment korrelasjon. (P156) kan difor

skrivast

1 >1/o(T1,T2)1> 0 (F157)

(F157) seier ikkje meir enn vi har viset frå før.Men kanskje

det no skulle vera lettare å akseptera (P155),når vi ser at

det går ei utvikling frå (F155) til (F157).

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

ø( T1)2 + ø(T2)2 > 2(ø(T1,T2)(>.2ø(T1,T2) . (F158)


Når summen av variansane til T1 og T2 er minst like stor som

2 gonger produktet av standardavviket til T1 og T2 (F154), så

må etter (F155) summen av dei to variansane også bli minst

like stor som 2 gonger den absolutte verdi av kovariansen mel-

lom T1 og T2' som igjen må vera minst like stor som kovariansen

mellom T1 b T2' som kan vera negativ.

Til summen av Yi og Y2 svarar observert kompositum skåre X, og

denne X har ein sann skåre T som er ein sum av Ti og T2.

Variansen til sann skåre på testen er ein sum av komponent-

variansane og 2 gonger kovariansen mellom_komponentane.

ø(T)2 = ø(T1)2 + ø(T2)2 + 2ø(T1,T2) (F159)


Dersom vi tek bort andre lekken i (P158) og legg til

2ø(T1 ,T2) på begge sider av den ulikskapen som er igjen,. -
får vi

ø(y2 + o(T2)2 + 2u(T1,T2) > 2ø(i1,T2) + 2ø(T1 T2) (P160)

Venstre side av (F1()) er som vi ser, sann skrevarians p:1),

testen slik den er skfiven i (F159). 1.1(;)re side av ulikskapen

(V1 60) er sjivsagt lik 4 gonv:er kovarlansen mellom T1 og T2.

r
I)
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Men (F161) kan etter (F152) også skrivast

ø (T)2 4ø(Y1,Y2) (F162)

Dersom vi dividerer begge sider av ulikskapen (F162) med

vil vi sjå at venstre side blir reliabiliteten. Vi får

0(m\22 \ 423(Y1'Y2)

ø(X)2ø(X)2
(F163)

Høgre side av ulikskapen (F163) kan skrivast om. Kovariansen

mellom Yi og Y2 kan vi og skriva som differensen mellom

kompositum-varians og summen av komponentvariansane. Dermed

skriv vi

ø(X)2 - (/2 + ø(Y1) )2
fo(X1T)2 2(

2(2ø(Y1,Y2))
2 ) (F164)

0 (X)2 - 0(X)2

(F164) kan så skrivast

(J(X,T)2 > 2(1 -
ø(Y1)2ø(Y2)2)

ø(X)2
(F165)

Vi er komne fram til (F165) som er identisk med (F151).

Dermed har vi vist at (F151) er rett.

Det ligg nær å tenkja seg at det må vera råd å føra eit

generelt prov for at reliabiliteten er minst like stor som

alpha. Dette generelle provet finn vi i Noviek og Lewis(1967).

Det er noko meir komplisert enn det vi her har ført. Vi viser

til dette generelle provet og slår fast at

(F166)

6.3. G-keeffisienten.

eit uendeleK item-univors vi i vi kunna trekkj;:,,, uondeleg


mnn,e te[3t.:(kompoit), kvnr yiled k item. Dem3e testn.ne bnr

ikkje i:derkerrela2jonar, og dei vil gje 0E32 ulike es-

Det r verdt at (F1(56)



R-85

gjev oss cin 2pesifikk reliabilitet: Kor nøyaktig kan vi slut-

ta oss til sann skåre når vi observerer med just dette sampel

av items,med testen Xl t.d.? Det er truleg så at vi berre

sjeldan er interesserte i ein slik spesifikk reliabilitet,som

berre gjeld ein bestemt test av uendeleg mange liknande, men

ikkje nødvendigvis parallelle testar. Som regel vil vi vera

interesserte i å vita reliabiliteten til ein eller annan test

meir eller mindre tilfellelg trekt frå universet av testar.

Det er denneforventa,reliabilitet vi vil vera best tent med,

altså den gjennomsnittlege reliabilitet i universet av testar.

Denne forventa reliabilitet kan vi skriva Ejo(X,T)2,

Det er denne gjennomsnittlege kvadrerte korrelasjonskoeffisient

mellom tilfollelege testar trekte frå universet av testar og

gjennomsnittet av alle testar i universet som dronbach,

Rajaratnam,Gleser(1965) har definert som G-koeffisienten (the

generalizability coefficient). Denne G-koeffisienten indikerer
kor nøyaktig vi jamtover kan slutta oss til individuelle dif-

ferensar i universskåren (sann skåre) frå individuelle dif-
ferensar som er observerte med ein eller annan test trekt frå

universet.(Cronbach,Ikeda,Avner(1964),728)

G-koeffisienten kan sjølvsagt ikkje bestemmast direkte. Han

må estimerast, og vi kan bruka intraklassekorrelasjon for

dette føremålet. Alpha gjev oss, slik tilfellet var med den

spesifikke reliabiliteten, eit underestimat av G-koeffisienten.

Provet for dette finn vi i Rajaratnam,Oronbach,Gleser(1965),41.

Det kan minna noko om det provet vi nett førte for å visa at

den spesifikke reliabiliteten er minst like stor som alpha,

når eit kompositum berre har to komponentar.

6.4. fieliabilitet reformulerb.

E/0(X,T)-2, G-kooffisienten, gjev oss den gjennomsnittlege

propor[;j(In av variensen i observerte sUlrar som kan


predikr,rwb f-n"). unive=1,Jre. Det er ikkje postuler.L ekvi-
valente l I d('nne C-teortc:11 som Lese e fram til deur1(.: type
ko(:fx,i2L(,nt, L L tåi bLtr setb på 50111 oia det W1L :Jampin, iå

eit inIveno ov liXlionde mon .i_kkje nedvendigvis ekvivalente

ru' 1. L'..t,pvlenterLr ci I. mria, OLrTI univOrrisk,"trc. Vi
•r' i ke(Jts 9(1.1; ver
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terer universskåren, eller i tråd med det vi har sagt tidlegare,

kor godt slike mål i det store og heile representerer univers-

skåron. Vi ønskjer å generalisera frå ein observasjon til

universet av observasjonar. Det er dette som er kjernma i G-

teorien (generalizability theory), lansert av Oronbach,Raja-

ratnam,Gleser i ein rapport i British Journal of Statistical

Psychology i 1963. G-teorien er ei reformulering av klassisk

reliabilitet som både har syntaktiske og semantiske impli-

kasjonar,

Utgangspunktet for denne reformulering av reliabilitetsteorien

er dei restriktive krav som i klassisk teori blir sette til

observasjonar; at dei skulle ha like M-verdiar, like variansar

og like interkorrelasjonar. Slike urealistiske krav kan berre

stettast i den mest omhyggelege test-konstruksjon. Her kan

vi greia. å laga ekvivalente målingsinstrument. Men vi bruker

og har bruk for psykologiske og pedagogiske mål som i praksis

ikkje stettar klassiske krav. Det kan t.d. gjelda karakter-

gjeving og klasseromsobservasjon. Også slike mål må vurderast

med omsyn til kor godt dei tener sitt føremål, Men for slike

mål har vi yanta grunnlaget for ei vurdering. Vi har ikkje

hatt nokon teori for denne type observasjonar. Det klassiske

grunnlaget gjeld ikkje for mål som så 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 is 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

ask how well we can generalize from one set of ratings to

ratings by other raters. The observations obtained are regarded

as members of a postulated cIass of observations to which we

can generIize. A particular observation fits within many

different universes It is nocessary to -Indieate the univer:Je

of v;oneraliaUon, rather than to imply that thore is one

undriying "Li:uen score. In order to mrtke tho concept of

universe stiek, i;he universe has to be described, i.e.the

uuivore oI conditions observaions over which we wunt to


genlize has Uo bu specified uw3mbi{.,.,u_ously." (Cronbach

(19),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 dei semantiskeim-
plikaojonane for reliabilitetsomgrepet. •

CRG(1963) finn ein syntaktisk rasjonale for sitt tost-teoretiske

grunnlag i Cornfield og Tukey(1956). Cornfield og Tukey har

gjort greie for ein noko liberalisert(?) variansanalyse-modell,

som dei kallar ein "duebur"-mode11 (a pigeon-hole model). Dei

tenkjer seg ein to-vegs variansanalyse med eit univers av

rekkjer og eit univers av kolonnar med "duebur" i. kryssingane

mellom rekkjer og kolonnar. I desso collene (duebura) tenkjer

dei seg vidare eit univers av potensielle observasjonar. Vi

samplar n rekkjer og k kolonnar, og innanfor kvar av dei kn

celler vi dermed får,samplar vi m observasjonar, .X.i Cornfieldj
og Tukey byggjer på vilkår som i vår samanheng vil seia random

sampling av personar (rekkjer) og items (kolonnar) og korrelerte

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 condition (item) have

been selected all threc values are determined."(CRG(1963),150)

Cornfield og Tukey kjem fram til nett dei same forventa varians-

uttrykk som tidlegare hadde vore brukt på meir restriktive(?)

modellar.

Med basis i denne variansanalyse-modellen viser CRG korleis vi

kan bruka intraklassekorrelasjonen i reliabilitetsanalysar utan

andre vilkår enn at personar og items er sampla tilfelleleg

(random) og uavhengig frå ein populasjon av personar og frå eit

univers av items.

End2.1. ei "liberalisering" skjer i utviklinga av G-teorien. CRG

viser at vi kan forkasta kravet nm unit-rank, kravet om at eit

kompositum berre okal måla eln generell faktor. Doi seier:

"Tu make elear the extent to which we break away from

restrietive assumptions, we may set up a model comparable to
+ e buL m.far ore genreal. 2cores

pi i)1
ark- conoidc:uc,1 to bc dc:LermintA1)y the following faetors

Thc controid factor of ihe covariancos hetwon conditiono


in th univere; the peoon'o ocor,3 on. thlo faetor -ts the

P'
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other centroid factors required to account for co-

variances between conditions. For convenience scores Xon
PP

any factor are standardized with variance one,

d..'residual variance after removal of the centroid fdetors.i
No restriction is placed bn Vd , the variance of d . with

pi/i pI
i fixed.

Now, introducing factor loadings biøm and api, we may write

)( r= M ± b. ( .M -M) 0. --M) + p(a,,x ,) + dpi
Pi p

Themeanofa21—foranyFiszero,andthemeanoftheb.is

one. It is now evident that we have disearded the unit-rank

assumption and the Spearman assumption that the regression of

X on M is the same for all i." CRG(1963),147) Som vi ser,
Pi
vilviendaoppmedom •r

lik den modellen vi har gjeve før.(8jå s.55)

Denne modellen, som er den same som Hoyts og som vel jaekson

(1939) først lanserte, er tilsynelatande mykje ulik Spearmans

observerte skåre som har to komponentar, ein sann skåre og

ein feilskåre. Det er likevel ein nær samanheng mellom desse

tomdellane.Vikanmerkaossat(M.-M) under klassiske vil-i
kår alltid blir null og kan såleis reknast som definert bort

frå modellen for di alle testar har same M-verdi. Vidare bør

vi merka oss at M, total M-vordi, er invariant over personar

og items2 Den yter ingen ting til skårevariasjon.(Sja s.56)

Variansanalyse-modellen som vi etablorer her, degenercrer til

Spearmans modell når klassiske vilkår er gjort gjeldande.

Det or interessant å konstatera at CRG på sine liberale vilkår

kjem fram til akkurat dei uneformiane for G-estimering som

vi kan utvikla for reliabilitetsestimering utan å basera oss

på nokon ny teori. Vi Viser til kapittel 5 og reliabilitets-

formlane der, som no også gjeld som G-formlar. Berre formel

29 i CRG(196:5)er ny. Donne formelen krev ein komentar.

G-ate.di.e og Dutudie.

ne, kil. fqe.11om det dol kellar oin ein D-tudie.

L.;lu G-SLWILe har føroJf.11 a prova i L cit intrumcnt ellor

L, VOfI å SCi kor Lod.t  det



R-89

let seg gjera å generaliscra frå observert skåre til univers-

skåre, eller også å sjå i kor stor grad det postulerte eller

definerte univers av observasjonar "heng saman".

Ein D-studie har til føremål å koma fram til resultat som kan

vera grunnlag for ei avgjerd (decision) som gjeld personar

eller grupper av personar t.d. Her er det spørsmål om kor

godt eit instrument bestemt til praktisk bruk vil predikera

uniyersskåren.

6.6. Test design.

Ein G-studie og ein 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 frå G til D og

2) at vi bruker crossed eller nested design.

6.6.1. k varierer frå G til D.

ein G-studie kan vi bruka fleire items enn i ein D-studie

t.d. Vi prøver ut eit observasjonsskjema med 4 observatørar

(G-studie), men vi bruker skjemaet i praksis med 2 observa-

tørar (D-studie). Sett at vi skal finna ein G-koeffisient for

D-data med utgangspunkt i G-data. Vi -har k items i G-data, og

vi ønskjer å bruka k items i D-data. Kor stor blir G-koef-

fisienten for D-data? Vi kan utvikla følgjande estimasjons-

formel:

Den uvekta universskårekomponenten frå G-data er 1/k av

MSi - MSr. Vi vektar så denne komponenten med k'. Den obser-

verte skåreyarians får feilvariansen, MSr, i tillegg. Vi

skal fram til eit estimat av alpha(k'), som vl skriv
2k'ø.

(F167)alpha(k')= 	 9
ø2

(F167) blir estimert slik

kt/k(W3i- W=;r)

k'/k( ) + M3r

k'(.1 M.;3 ) kMrr

alpha(kf)
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alpha(k1)
k'(MSi-MS,)

k1MS.+ kMSr k'MSr

	

k1(MSi- MSr)
(F168)

kM5.+ (k-k')MSr

(F168) er CR•'s formel (29) som gjev oss G-koeffisienten til

D-data med utgangspunkt i G-data. Så vidt vi kjenner til, er

denne formelen ei nyskaping.

Vi kan og koma fram til (F168) ved å ta utgangspunkt i den

gjennomsnittlege sumskåre over k' items. Når vi går frå eitt

item til k' items, vil feilvariansen i den gjennomsnittlege

skåre bli 1/k' av feilvariansen til eitt item. Her følgjer

vi same tankegang som når vi reknar standardfeilen til M.

(Sjå s.61)

Vi ønskjer å estimera ø?/(ø? + (1/k')ø), og det gjer vi på

følgjande måte:

alpha(k') =
1/k (MSi- MSr)

(F169)
1/ k(MSi -  MSr) + (1/k')MSr

Når vi utviklar (F169), kjem vi fram til (F168).

Det er ikkje lett å sjå at (F168) er lik Spearman-Browns

generelle profetiformel, men det kan vi visa. Likskapen er

ein likskap i form. Spearman-Brown byggjer som kjent på inter-

klassekorrelasjon, medan vi i G-teori held oss til intraklasse-

korrelasjon.

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

formel,som vi skriv

na(1[)
a(k') - (F17o)

1 + (n-1)a(k)

(F170) er n , k'/k, forholdet mellom talet på items i D-data

og talut på items i G -data. Altså

a(k')
1 1)a(k)

(k) (F171)

a(k) er Uoyt-l~r- f:;ientefl, og (Y171) kan difor skrivast



(k{/k)(MSi- MSr)/MSi
a(k') =

1 + ((k'/k)-1)(MSi- MSr)/MSi

(kik)(MS1- MSr)

M .+ ((k'- k)/k)(MS.... ms )Sir

k'(MSi- MSr)


kMSi+ (k'- k)(MSi- MSr)
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(F172)

Når vi multipliserer ut andre lekken i nemnaren i (F172),

ordnar og stryk, får vi

k'(MSi- MSr)
a(k')   9 som er (P168).

ktIVIS . (kt- k)MSr14- 


Når vi skal estimera G-koeffi ienten for D-data med utgangs-

punkt i G-data, er (P168) den generelle formel. Det er likevel

to spesialtilfelle av denne formelen som det kan vera nyttig

å 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 Folmel

k k

k>19.k',1

MS r )
a(k?) _ 	 som er (F168).

k'MS.+ (k'- k)MSr1

MS.- MS_
a(kf) - 	 1 som er Hoyt-formelen,(F120).

MS.i

(MS.- MS )i 	 r 

a(k') - , som er (F121).

MS.1- (k-1)MSrI

efiG(1963) se'ler at desso formlanc er rettferdig-gjorde

"without assuming equivalenee, unit-rank or uniformity of

the within eell varianees0. Without equivalenee,however,

we ean only oaythat the intaelass eorrelation. alpha is

approdmaL1.y qui to a mcre-or-less elose lower
11

2
bound ho E -." (CfiC(1965),151)
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6.6.2. Crossod og nested design.

Når alle personar blir prøvde mod doi same items, får vi det

CRG(1963) kallar matcha data. Vi samplar eit sett av items,og

berre eitt, og gjev dette sett av items til alle personar.

Dette er tradisjonell test-type. Vi har bruk for k items.

Men vi kan og sampla eit sett av items frå itemuniversot like

mange gonger som vi har porsonar. Når kvar person får sitt

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

bruk for kn items,

variansanalyse-terminologi vil desse to typar av data svara

til crossed og nested design. Når vi kryssar personar og items,

vil det soia det same som at alle personar får dei same items.

Når personar får ulike sett av items, vil det seia at items er

sposifikke for kvar person, eit sett av items går ikkje igjen

frå person til person. Vi soier at item2 er "nested within

persons". I dette tilfellot kan vi berre identifisera innom-

person variasjon i tillegg til mellom-person variasjon, medan

vi for crossed design idontifiserer både 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
modellano for reliabilitetsostimering, Hoyt-mdelion og Webster-

modellen, som vi har sett på tidlegare. (Bjå s.59 og s.66.)

I testing har nested design ikkje vore brukt, og det ville

vanskelog kunna forsvarast å bruka dette designet innanfor

klassisk test-toori. Derimot vil det vera i fullt samsvar med

G-teori å nytta nosted design.

Frå brukar-synspunkt kan det by på store føremoner med nested

dosign i tcr3ting. Det er eit avgjort aber mod standardisorte

tostar og standpunktprover som blir brukte om igjen og om igjen,

at dei kan bli kjente for dei SOM skal få dei, Ved å nytta oss

av nested dosiFn ville kcr olev kunna få. sitt sett av items

til ei standp~Jving, cit randol o amp eIL frå eit unlvers

av slike items, o{f; aldri det same seLt av items om if:jen ved
ru tes tre, t.d. ded elektroniske hjelpemidlar er ikkje dette

lenger ein heilt urealistisk tanke, og det cr grunn til  å.

rka sog med StOr inLerese at Edueational Ye::;ting
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visstnok arbeider med konkrete planar for donne 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 kmpt nok

hatt teori til denne type data. Det reknar vi med at vi no har.

6.6.3. Eksempel.

Det hypotetiske materialet som vi presenterte på s.56 og som

vi rekna reliabilitet på på s.63, kan vera G-data. Vi ønskjor

G-koeffisionten for D-data når vi bruker a) 2 vurderarar, dei

same 2 for allo  5  stilar og b) 8 vurderarar, dei same 8 for

alle  5  stilar. Vi bruker (P168).



2(5800 - 0_1367) 	 10,866 


alpha(2) _ _ 	 _ 0,881

	

2 . 5,800 + (4-2)0,367 12,334




alpha(8)

	

8(5,800 -  0,367)43 464-

	

8 . 5,800 + (4-8)0,36744,932
0,967

Alpha(2) og alpha(8) er estimat avfo(X,T)2 for 2,respektive

8, vurderarar. Med 2 vurdorarar kan vi rekna med at i det

minste 88% av sumskårevariansen er l'orklart ved universskåre-

variansen. For 8 vurderarar cr tilsvarande tal 97%. Dette er

vårt mål på kor godt vi kan goneralisera frå observert skåre

til univorsskåre.

Vårt illustrasjonsmateriale er matcha data. Våre data skriv

sog irå crossod design,

Få basis av erossed design kan vi estimera G-koeffisienten

for nested design. Dot kan vi forklara på donne måten Ved

å addora kvadratsummen for mellom items og person-item

intora.ksjon får vi innom-person kvadratsum. Dotto er ein

wmanblanda (confounded) krvadratsam som vi også kunne rekna

med a I å om v:I'lre data var ba;;erto på nested. dosign. rJ-ested

desin i denne sma):!.eng vil 2(:ia at dei fem Btilane oo

vurdorLe av forHkjellige vurderarar ajle fire gongene, om

vi vil, fem ensoriag, 11 detto har

vi bI9Ak for tilfelleleg vaido vurdorarar mot fire
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vurderarar, eller eitt sensorlag når designot er crossed. Vår

innom-persen kvadratsum er eit mål på det gjennomsnittlege

senso riags semje i si karaktergjeving, her uttrykt ved karakter-

spreiing, for kvar stil.

For å estimera ein G-koeffisient for denne type data når G-

studien byggjor på matcha data, tek vi utgangspunkt i den

analysen vi gjorde med Webster-modellen på s.68, som er ein

nested-design-modell. Vi bruker no innom-person variansen som

feilvarians. Vi ønskjer G-koeffisienton når vi bruker a) 10

forskjellige vurderarar og b) 40 forskjellige vurderarar. Vi

får no

 

alpha(2)




2(5,8 - 014) 
 - 09871





2 5,8 (4-2)0,4 1214







alpha(8) _ 8(5,8 - 0,4) 43 2 0,964






8 598 F (4-8)04 -44,8 


Når 10 forskjellige vurderarar gjev sin karakber bil 5 for-

skjelligo stilar, kan vi rekna med at 87% av observert skåre-

varians kan bilskrivast universsk,:trevarians. 11,'tr vi bruker 40

forskjellige vurderarar, vil 96% av observert skårevarians

vera forklart ved univorsskårevariansen.

Yår vi bruker donne modellen, seier vi ikkje at minst 87%,

respektive minst 96%, av observert skårevarians er forklart

ved un:iversskårevariansen. Med nested design er intraklasse-

korrelasjonon ikkje eit underestimat av den kvadrerbe kor-

relsjon mellom observert skåre og universskåre. Intraklasso-

korrelasjonen er i dutte tilfellet lik don kvadrerte kor-

rolasjonen. Vi :;dr ikLje nærmare inn på dette her, men vi

viser til Webster(19W) og til OnG(1963).

estimeyin av koeffisienten for nested desi-n på basis

av erossed desicm, iajarna(19(:)(j).
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6.7. Generaliseringsuniverset.

definisjonen av G-koeffisienten står universskåren sentralt.

Universskåren er den gjennomsnittlege skåre ein person ville

oppnå om han vart provt på alle items i universet, altså ein

skåre basert på universet av potensielle observasjonar.

Denne universskåren kan punktestimerast, om vi er interesserte

i det.(Lord og Novick(1966),Gronbach(1966))

G-teori er vi meir interesserte i å vita kor godt dei obser-

verte skårar korrelerer med universskårane for dermed å få eit

mål på kor godt vi jamtover kan estimera universskåre på basis

av observert skåre. Vi vil vita i kor stor grad vi har grunnlag

for å generalisera til universskåren, den perfekte skåre, eller

som vi tradisjonelt har sagt, den sanne skåre.

"When an investigator makeb an observation, he never regards

that measurement as meaningful in its own right. Rather, he

revIrds it as a sample from a unlverse of observations that

might have been made with other instrurnents, other obaervers,

or on other occasions. Any conclusions he draws from his own

data will (likewise) be generalized over some universe of com-

perable observations. In order to judge the dependability of

such a generalization, ho 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, Gleser(1965),41)

Den type univers av observa2jonar vi held oss til i denne om-

gang, or eit ikkje-rAratifisert univers av potensielle obser-

vasjonar. Det vil seia at vi bruker berre eitt identifikasjons-

attributt ved items • slik at alle observasjo= i vårt univers

kan gA inn under ei og seme klassifisering. Sjølvsagt vil ob-

sorvasjonar =rnagt alltid kunna hiassifisera.st etter floire

identifikasjonsattributt. Ein obElervasjen kan representera

bdo eit unlvers av former og eit univers av applikasjonar

(trials). Difor er det si viktig at deb univers av observasjenar

vi miskjer a gonealisera til, blir dej:inert på førehand. Det

or elt aLsolutt krav i at ej_n slik definisjon Llir

geven• i k1asi2k toor na.r genuralisering-

univLrset liten og i plass og det trass i. at sann
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skåre 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

gencralizability. This consideration is omitted from the

classical thoory, where it 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 tilhøyra mange familiar av random-

parallelle testar. Difor må vi også 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 så får tak i to eller fleire

uavhengig.selekterte observasjonar innanfor dette universet.

Guttman(1953) peika på kor lite dette synspunktet har vore

påakta i klassisk'teori, og Cronbach seier i denne samanheng:

"The crudial notion in the classical theory is that a test has

a true score that enters into all tests "parallel" to it. This

concept .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 på dei konvensjonelle typar av reliabi-

litet: ekvivalens,.stabilitet og ekvivalens-og-stabilitet.

(sjå s.31) På ein måte kan vi sjå denne klassifisering som

ein grov skisse aytre generaliseringsunivers. Ekvivalens

og stabiiitet representerer ikkje-stmtifiserte univers,medan

ekvivalens-og-stabiltet L rImnen repre.9enterer eit strati-

rt uniyers•etter.som.vihar brukt to identifikasjons-

attributt. (F.0c1.1 vi ikkje bruker eit "fullbore" design på

ekvivalens-oggtbW,teti f;2tr vi oin reliabilitetskoeffisiont
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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 både

form 1 og form 2 same dag og form 1 og 2 same dag ei veke

seinare t.d., ville designet vore så vidt godt at vi k'unne

tillata oss å genoralisera over dei to univers samstundes.)

Men desse meir klassiske "definisjonar" aV universet or så

vage at dei ikkje tilfredsstiller dei presise og eksplisitte

definisjonar som G-teori krev, Dette er sikkert motiveringa

for at Standards for educational and psychological tests and

manuals(1966) rår til at vi ikkje lenger skal bruka termane

ekvivalens,stabilitet og ekvivalens-og-stabilitet, men i kvart

tilfelle så presist og eintydig som råd er definera det

spesifikke univers vi har i tankar.

"Designating a coefficient as "an ostimate of the expocted

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 dosignating the universe to which

each coefficiont refers." (ORG(1963),159)

Vi har tidlegarc peika på at Tryons omgrep domenevaliditet er

nært i slekt med omgrepot "constxuct validity". Også G-teori

står i nært slektskap til desse to omgrep.

"Since the universe is a construct that he (the investigator)

introduces becauso he thinks it has explanatory or predictive

power, an investigation of generalizability is seen to be an

investigation of the "construct validity" of the measure. Thus

the thcory of "r2liabilit and the theory of "validity"


coalesce; the analysis of generalizability indicates how valid-

ly ene can interpret a measure as representative of a certain

set of possible weasures." (ORG(196),157)

Det er vikti å ha det k121rt for og at i C-teori er univers

og koefilsieht "avhengige" av hvarar.dre. irå 'klassk" bruk

av kn:n VI. finna (lene p, truleg :Lklj iå, t ein


reliabtlitetskoelisient blir gjeven com ikkje gjev 0:33 re-

levant om testen i den. rnanhen•han blir
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Kor ofte kan vi ikkje sjå at det blir brukt split-half

reliabilitet (internal consistency) når det er så opplagt

at.vi hadde bruk for test-retest reliabilitet for di.den

første som regel er lettare å få tak i enn den andre, og for

di vi av ein eller annan grunn har fått det slik for oss at

same kva for koeffisient vi bruker, så seier han oss.noko om

denne tests reliabilitet, reliabiliteten med stor R. G-teori

presiserer at ein slik reliabilitet ikkje finst,

"The reinterpretation of "reliability". thcory 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 speak 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 explieit 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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