Zuersterschienenn: Zeitschriftfir Differentielleund Diagnostisché’sychologiet (1992),S.269-275

Ein pragmatischer Ansatz in der statistischen Theorie

psychologischer Testscores

A pragmatic approach to statistical theories of psychological test scores

Wilhelm Kempf
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Zusammenfassung: Die vorliegende Arbeit diskutiert die
Anwendbarkeit der Klassischen Testtheorie und des
Rasch-Modells unter verschiedenen Paradigmen der
Testadministration. Wie gezeigt wird, liefert die Klassi-
sche Testtheorie in den meisten Féllen ein hochgradig un-
genaues Konfidenzintervall fiir den True-Score. Wihrend
die Anwendung des Rasch-Modells in diesen Fallen die
Konstruktion eines deutlich besseren Konfidenzintervalls
erlaubt, gibt es jedoch auch andere Fille, in welchen das
Rasch-Modell nicht anwendbar ist, wahrend die Klassi-
sche Testtheorie durchaus brauchbare Ergebnisse liefert.
Dasselbe zeigt sich auch fiir die statistische Signifikanz-
priifung von Scoredifferenzen. Bei Tests, die (wie iiblich)
durch eine feste Itemauswahl definiert sind, fithren je-
doch beide Modelle zu einer Uberbewertung der Score-
unterschiede. Der Vergleich der True-Scores zweier Vpn
sollte in diesem Fall daher statt dessen mit Hilfe des Tests
von McNemar erfolgen.

Abstract: The present paper discusses the applicability of
Classical Test Theory and of the Rasch-Model under dif-
ferent paradigmas of test administration. As is demon-
strated, the confidence interval provided by Classical Test
Theory for the true-score, is highly inaccurate in most
cases. While application of the Rasch-Model allows for
the construction of a superior confidence interval in these
cases, there exist other cases, however, where the Rasch-
Model does not apply, while Classical Test Theory prod-
uces reasonable results. The same holds for the statistical
significance of score-differences. If tests are (as usually)
defined as fixed selections of test items, however, then
both models overestimate the score differences. Compari-
son of true-scores of different Ss on the same test should,
therefore, be based on the well known Test of McNemar,
instead.

Trotz der schwerwiegenden Kritik, welcher die
Klassische Testtheorie seit den 60°" Jahren aus-
gesetzt war, stellt sie in der angewandten Test-
psychologie noch heute den gebriuchlichen
Standard dar. So enthdlt z.B. das Handbuch
psychologischer und padagogischer Tests (Brik-
kenkamp, 1975, 1983) fast ausschlieBlich solche
Testverfahren, die nach der klassischen Test-
theorie entwickelt wurden, und Schulze (1990)
stellt fest, daB die auf Grundlage der klassi-
schen Testtheorie entwickelten Skalen auch im
ZUMA-Handbuch sozialwissenschaftlicher
Skalen (1988) immer noch eine konkurrenzlose
Position einnehmen. Das Rasch-Modell konnte
sich trotz iiberlegener (statistischer) Theorie in
der Testpraxis dagegen bisher nicht entspre-
chend durchsetzen.

Griinde dafiir sind u.a. der verbreitete Glau-
be an die universelle Anwendbarkeit der Klassi-
schen Testtheorie sowie die Tatsache, daB3 die
Klassische Testtheorie den Bediirfnissen des

Testpraktikers stirker entgegenkommt, indem
sie z. B. pragmatische Problemlosungen anbie-
tet, wie ein Vertrauensbereich fiir den Testscore
einer Vp angegeben und/oder die Differenz
zweier Testscores hinsichtlich ihrer statistischen
Signifikanz bewertet werden kann.

Wenn man von der universellen Anwendbar-
keit der Klassischen Testtheorie spricht, so hat
man dabei aber nur die Modellstruktur der
Klassischen Testtheorie im Blick, wonach jeder
Vp v und jedem Test t eine Zufalisvariable X,
mit endlichem Erwartungswert 1, («True
Score») und endlicher Varianz 62 (X,,) = 62 (F,,)
mit F, =: X,~1, («MeBfehler») entspricht. So-
bald es um die Anwendung der Klassischen
Testtheorie (z.B. um die Reliabilititsbestim-
mung von Tests) geht, werden jedoch Zusatzan-
nahmen wie z. B. die Parallelitit von Tests oder
Testteilen erforderlich, Ahnlich wie die Modell-
annahmen des Rasch-Modells haben diese Zu-
satzannahmen einen empirischen Gehalt und
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sind daher auch grundsitzlich einer empirischen
Uberpriifung zugénglich (vgl. Lord & Novick,
1968; Meder, Kempf & Boneberg, 1990).

Selbst wenn ein Test den zur Bestimmung sei-
ner Reliabilitit erforderlichen Zusatzannahmen
geniigt, ist die praktische Brauchbarkeit der
Klassischen Testtheorie fiir die inferenzstatisti-
sche Evaluation der in dem Test erzielten Scores
damit jedoch noch nicht erwiesen. Sowohl das
Konfidenzintervall fir den True-Score

KONF {x,~zc(F)= Ta=Xu+25 0 (F.)} (1)

als auch der Signifikanztest fiir den Unterschied
zweier Testscores mittels der N(0,1)-verteilten
PriifgroBe

2= (Xu=Xu/[o (F.) V2] ()

(vgl. Lienert (1969, S.454) ist an die zusatzli-
chen Voraussetzungen (a) der Normalverteilung
des MebBfehlers und (b) der (zumindest nihe-
rungsweisen) Ubereinstimmung des Standard-
meBfehlers o (F.) mit der tatsidchlichen Stan-
dardabweichung des Melfehlers der Person o
(F,,) gebunden.

Untersucht man die Realitdtshaltigkeit die-
ser Voraussetzung fiir den Summenscore X, =
> A,; von Tests aus bindren Items (A, = 1 falls
«geldst», 0 sonst), so zeigt sich, daB in diesem
Falle lediglich Voraussetzung (a) einigermafBen
unproblematisch ist: aufgrund des Zentralen
Grenzwertsatzes ist X, (und damit auch F)) bei
groBer Itemanzahl k ndherungsweise normal-
verteilt (da sich X, und F,, nur durch eine addi-
tive Konstante unterscheiden).

Um die Realititshaltigkeit der Voraussetzung
(b) zu beurteilen, ist es erforderlich, das Zustan-
dekommen der Testscores genauer zu untersu-
chen, wofiir zwischen zwei Paradigmen des psy-
chologischen Testens unterschieden wird, die
beide von der Existenz eines endlich oder un-
endlich groen Pools von Testaufgaben ausge-
hen (vgl. Kempf, 1991).

Im 1tem Sampling Paradigma wird aus die-
sem Pool fiir jede Testung einer Vp eine eigene
Zufallsstichprobe von k Testaufgaben gezogen
(Ziehen mit Zuriicklegen). Die Zufallsvariation
der Testleistung einer Vp beruht ausschlie8lich
auf der Zufallsauswahl der von ihr bearbeiteten
Testaufgaben. Die Losungswahrscheinlichkei-
ten p,; = p, sind gleich dem Anteil der Testauf-
gaben des Pools, welche die Vp beherrscht.
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Im Fixed Test Paradigma dagegen wird allen
Vpn dieselbe Auswah] von Testaufgaben vorge-
legt, so daB die Zufallsvariation der Testleistung
hier auf der Zufilligkeit des Erfolges beruht,
den die Person bei der Bearbeitung der Aufga-
ben hat, welche sich ihrerseits (z.B. in ihrer
Schwierigkeit) unterscheiden konnen, so daf
verschiedene Items i # j in der Regel auch ver-
schiedene Loésungswahrscheinlichkeiten p,; +
p,; besitzen. Konstante Losungswahrscheinlich-
keiten p,; = p,, ergeben sich im Fixed Test Para-
digma allenfalls als empirische Zusatzannahme
(Itemparallelitdt im Sinne der Klassischen Test-
theorie).

Eine Verbindung zwischen den beiden Para-
digmen stellt das Hybrid Modell dar, in dem
(wie im Item Sampling Paradigma) fiir jede Te-
stung einer Vp eine eigene Itemstichprobe gezo-
gen wird, die Zufallsvariation der Testleistung
jedoch nicht nur auf der Zufélligkeit der Aufga-
benauswahl (wie im Item Sampling Paradigma),
sondern auch auf der Zufélligkeit des Bearbei-
tungserfolges beruht (wie im Fixed Test Para-
digma).

Die Losungswahrscheinlichkeiten p,; = p,
sind dann gleich der mittleren Lésungswahr-
scheinlichkeit der Items des Pools.

Sind die Bedingungen des Item Sampling Pa-
radigmas oder des Hybrid Modells erfiillt, oder
sind die Testitems im Fixed Test Paradigma un-
tereinander alle parallel, so folgt der Testscore
einer Vp einer Binomialverteilung mit dem Pa-
rameter p, («Binomialmodell»). Eine eigene
statistische Theorie psychologischer Testscores
ist in diesen Fillen nicht vonnéten. Es kénnen
die bekannten Verfahren auf Grundlage der Bi-
nomialverteilung angewendet werden.

Einer eigenen (statistischen) Theorie psycho-
logischer Testscores bediirfen wir erst, wenn dies
nicht der Fall ist. Die pragmatische Aufgabe ei-
ner solchen Theorie besteht dann darin, den
Vertrauensbereich und/oder die kritische Diffe-
renz von Testscores auch dann noch bestimmen
zu koénnen, wenn die Losungswahrscheinlich-
keiten voneinander verschieden sind, zu wel-
chem Zweck das Rasch-Modell die Losungs-
wahrscheinlichkeiten als Funktion eines Per-
sonen(Fahigkeits)-Parameters 6, und eines
Item(Schwierigkeits)-Parameters o, approxi-
miert
Py = exp (8, — o) /(1 + exp (8, - 5))), (3)



wihrend die Klassische Testtheorie die Zusam-
mensetzung des Scores aus den einzelnen Items
nicht weiter reflektiert.

Sobald man diese Zusammensetzung jedoch
genauer betrachtet, zeigt sich, dal die von der
Klassischen Testtheorie als bloB «vereinfachen-
de Annahme» eingefiihrte Voraussetzung (b) in
der Praxis so gut wie nie erfiillt sein kann, da
True-Score

W= 2iPy 4)
und Fehlervarianz
o’ (F,) = o (X,) = X pu (I-p,) (5)

nicht unabhingig voneinander sind. Im Item
Sampling Paradigma, Hybrid Modell und Fixed
Test Paradigma mit parallelen Items (d.h. bei
Geltung des Binomialmodells) besteht sogar
eine streng funktionale, Abhédngigkeit der Feh-
lervarianz vom True-Score

o’ (Fy) = 74 (1-1,/K) (6)

(vgl. Abb. 1), wobei die umgekehrt U-formige
Beziehung zwischen True-Score und Fehlervari-
anz (bzw. Standardabweichung des MefBfehlers)
auch dann noch erhalten bleibt, wenn die Items
im Fixed Test Paradigma nicht parallel sind,
aber dem Rasch-Modell geniigen und eine eini-
germafen verniinftige Schwierigkeitsverteilung
um einen (absolut oder relativ) «mittleren»
Schwierigkeitsgrad aufweisen (vgl. Abb.2). Der
umgekehrt U-férmige Zusammenhang zwi-

0( Fvt )
= p—— 7 T —
- - . ]
z - T o S —
: r) ..A"l__A E
s By R
C ¢ % 3
1 C / S 7
h—v‘- .......
3 e
s iL ...................
s
[ ". e} P R Loa s 4 | A '[v
i 4 = 1z 1 20

Abbildung 1 Zusammenhang zwischen Standardabwei-
chung des MeBfehlers und True-Score bei einem Test aus
k = 20 ltems, die alle die selbe Itemschwierigkeit aufwei-
sen (Binomialmodell).

schen True-Score und Fehlervarianz verschwin-
det lediglich dann, wenn der Test ausschlieBlich
aus sehr leichten und sehr schwierigen Items be-
steht, aber keine Items von mittlerer Schwierig-
keitsstufe umfaBt (vgl. Abb. 3).
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Abbildung 2: Zusammenhang zwischen Standardabwei-
chung des MeBfehlers und True-Score bei einem Test aus
k = 20 Items mit standardnormalverteilten Itemschwie-
rigkeiten —3.29<ai <+3.29 (Rasch-Modell).
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Abbildung 3: Zusammenhang zwischen Standardabwei-
chung des MeBfehlers und True-Score bei einem Test aus
k = 20 Items, der keine Items von mittlerem Schwierig-
keitsgrad enthdlt 1.35<| oi | =3.29 (Rasch-Modell).

Dies hat zur Folge, daB die Klassische Testtheo-
rie die Konfidenzgrenzen des True-Scores nicht
einmal bei Geltung des Binomialmodells kor-
rekt wiedergibt. Die Breite des Vertrauensbe-
reichs wird von der Klassischen Testtheorie im
mittleren Scorebereich unterschitzt und fiir gro-
Bes oder keines 1 iiberschitzt. Fir grofles und
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Gamma = 95%

Abbildung 4. Reproduktion
der Konfidenzgrenzen der Bi-
nomialverteilung durch die

Gamma = 99%
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kleines 1 nehmen die Konfidenzgrenzen zudem
unsinnige Werte an, die auflerhalb des Wertebe-
reichs der Scorevariablen liegen (vgl. Abb.4).
Wie schlecht die Ergebnisse ausfallen hingt zu-
dem von der Homogenitidt der Eichstichprobe
ab, aus welcher die Reliabilitit bzw. der Stan-
dardmeBfehier des Tests bestimmt wurde. Je he-
terogener sie ist, desto stirker wird die MeBge-
nauigkeit des Tests im mittleren Scorebereich
iberschitzt.

Gamma = 95%

Im Rasch-Modell kann ein Konfidenzintervall
fiir den True-Score einer Vp durch Einsetzen der
Konfidenzgrenzen fiir den Personenparameter
in die Gleichung

T = E Xy @
= 2.iexp(6, — 6)/(1 +exp (6, — o))

gewonnen werden. Dadurch werden die exakten
Konfidenzgrenzen der Binomialverteilung zwar
ebenfalls nicht perfekt, aber im Vergleich zur
Klassischen Testtheorie doch mit sehr guter Ni-
herung wiedergegeben (vgl. Abb. 5).
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Entsprechend fiihrt auch der Signifikanztest fir
den Unterschied zweier Testscores mittels der
PriifgroBe (2) sowohl im Item Sampling Para-
digma als auch im Hybrid Modell zu einer ekla-
tanten Uberbewertung der Scoredifferenzen
durch die Klassische Testtheorie (vgl. Abb. 6),
wihrend das Rasch-Modell die korrekten Ver-

hiltnisse mittels der (fiir k—> <« ) asymptotisch
N (0,1)-verteilten PriifgroBe
z = (8,-6,)/([L (0)' +1,(8,) ') ®)

schon bei relativ kleinem k ziemlich genau wie-
dergibt (vgl. Abb. 7). I, (8,) bezeichnet dabei die

Zweiseitige Fragestellung

012345678910 12 14

LA WN—~=O

16 18 20|x1/x2

0

1

2

3

4

5

6

7

8

9
10
11
12
13 o
14 Abbildung 6: Statistische
15 Signifikanz des Unter-
16 schiedes zweier Testscores
17 im Binomialmodell
18 B ... von Klassischer
19 Testtheorie tiber-
20 bewertet

x1/x2) 012345678910 12

Einseitige Fragestellung

14

16 18 20|

Zweiseitige Fragestellung

0123456178910 12 14

ORI WN~=O

x1/x2) 01 23 4586 78 910
Einseitige Fragestellung

12 14

16 18 20|x1/x2

0

1

2

3

4

5

6

7

8

9
10
11
12 . .. .
13 Abbildung 7: Statistische Si-
14 gnifikanz des Unterschiedes
15 zweier Testscores im Binomi-
16 almodell
17 M ... von Rasch-Modell
18 iiberbewertet
19 - von Rasch-Modell
20 unterbewertet

16 18 20]

273



von Fischer und Scheiblechner, 1970, angegebe-
ne Informationsfunktion des Tests.

Zu einer noch eklatanteren Fehleinschitzung
der Scoredifferenzen fiihren beide PriifgréBen
(2 und 8) im Fixed Test Paradigma. Da die
Scorevariablen X, und X, dort aus abhingigen
Itemstichproben stammen und daher positiv
kovariieren, wird die Varianz der MaBzahldiffe-
renzen

cz(th_wa)=GZ(XW)+GZ(XM) = 20(X,, Xs0) 9)
durch die in (2) und (8) enthaltene Annahme,

wonach 62 (X,,—X,,) = 6% (F,) + 62 (F,,), kraB
iiberschitzt.

Dies hat zur Folge, daB die statistische Signi-

fikanz von Scoreunterschieden ausgerechnet im
Fixed Test Paradigma, das ja mit der iiblichen
Testpraxis iibereinstimmt, eklatant iiberbewer-
tet wird (vgl. Tab. 1).
Ein angemessenes Priifverfahren fiir Scoreun-
terschiede stellt im Fixed Test Paradigma der
sogenannte Test von McNemar (McNemar,
1947; vgl. auch Bortz, Lienert & Boehnke, 1990,
S. 160) dar, dessen Anwendung zudem keinerlei
Modellannahmen voraussetzt. Geltung des
Rasch-Modells ist zwar notwendig und hinrei-
chend fiir die spezifische Objektivitit (Rasch,
1968) des Tests von McNemar. Die Anwendbar-
keit des Tests ist jedoch nicht daran gebunden.

Tabelle 1. Im Test von McNemar und in der Klassischen Testtheorie fiir statistische Signifikanz erforderliche Scoredif-
ferenzen am Beispiel der Form A des Subtests WA des IST—70 nach Amthauer (1973) mit k= 20 Items, einer Standard-
abweichung von o (X.) = 2.89 (siche Amthauer, 1973, S. 32) und einer Testwiederholungsreliabilitit von r, = 0.63

(siche Amthauer, 1973, S. 28).

Anzahl der Test von McNemar
von genau
einer der
beiden Vpn einseitige Fragestellung zweiseitige Fragestellung
geldsten
Items a = 5% a = 1% a = 5% a = 1%
5 5 - - -
6 6 - 6 -
7 7 7 7 -
8 6 8 8 8
9 7 9 7 9
10 8 10 8 10
11 7 9 9 11
12 8 10 8 10
13 7 11 9 11
14 8 10 10 12
15 2 11 9 11
16 g 12 10 12
17 9 11 9 13
18 8 12 10 12
19 9 11 11 13
20 10 12 10 14
Klassische Testtheorie
einseitige Fragestellung zweiseitige Fragestellung
a = 5% a = 1% a = 5% a = 1%
5 6 5 7
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Zusammenfassung

Zusammenfassend 4Bt sich sagen, daB der Ein-
druck von der universellen Anwendbarkeit der
Klassischen Testtheorie auf einer krassen Fehl-
einschitzung beruht. Tatsdchlich gibt es nur ei-
nen Spezialfall, in dem die Klassische Testtheo-
rie — zumindest fiir das Konfidenzintervall des
True-Scores — zuverldBliche Ergebnisse liefert.
Dieser Spezialfall ist aber insofern von Interes-
se, als er immer dann eintritt, wenn alle Lo-
sungswahrscheinlichkeiten entweder sehr klein
(nahe Null) oder sehr groB (nahe Eins) sind.
Dies entspricht der — fiir viele Tests durchaus
angemessenen — psychologischen Modellvor-
stellung, daB} jede Testaufgabe von einer Person
grundsitzlich beherrscht wird oder nicht, daB
bei der Bearbeitung der Testaufgaben jedoch
(mit einer gewissen geringen Wahrscheinlich-
keit) Zufallsfehler und Zufallserfolge eintreten
konnen.

Indem eine Schwierigkeitsordnung der Auf-
gaben dabei nicht vorausgesetzt werden muf (so
daB verschiedene Vpn ganz verschiedene Aufga-
ben beherrschen mégen — z. B. weil sie ganz ver-
schiedene Bildungsvoraussetzungen mitbrin-
gen), handelt es sich hier zudem um einen Spezi-
alfall, der im Rahmen des Rasch-Modells nicht
behandelt werden kann.

Die Frage nach der Anwendbarkeit der Klas-
sischen Testtheorie und/oder des Rasch-Mo-
dells erweist sich derart nicht als ein Kriterium
dafiir, welches denn «die bessere Testtheorie»
sei, sondern sie erweist sich als die Frage nach
den konkreten psychologischen Merkmalen ei-
nes Tests, auf welchen testtheoretische Modelle
Anwendung finden sollen.
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