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de la réponse au hasard et de I'inattention
selon différentes valeurs de I’habileté
dans le contexte de la modélisation de Rasch
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Mors cLEs: théorie de la réponse a I’item, indice de détection de patrons de
réponses inappropriés, réponse au hasard, inattention

Certains étudiants peuvent répondre au hasard ou étre inattentifs dans une situa-
tion de testing. Plusieurs approches ont déja été développées pour détecter ce type
de réponse. Parmi celles-ci, l'utilisation d’indices de détection (person-fit indexes)
de patrons de réponses inappropriés est I'approche qui est la plus étudiée et qui
semble la plus prometteuse. Dans le cadre de cette étude, nous nous concentrons
sur trois indices de détection populaires qui présentent des caractéristiques per-
mettant d’en faciliter I'interprétation: I, ZU et ZW. Des études antérieures ont
montré que ces trois indices sont fortement affectés par le fait que I'habileté d’'un
étudiant est estimée plutot que réelle. Snijders (2001) a proposé une version cor-
rigée de l'indice |. (nommée 1.*) afin de tenir compte de cette difficulté. Magis,
Béland et Raiche (2014) ont déja corrigé deux autres indices selon I'approche de
Snijders: U* et W*. Il reste cependant a analyser plus en détail le comportement
des indices corrigés I.*, U* et W* et des indices standardisés I, ZU et ZW. Pour
ce faire, nous effectuons deux études selon différentes valeurs de I'habileté, soit une
analyse des erreurs de type I des indices (probabilité de se tromper en identifiant
un patron de réponses inapproprié) et une analyse de leur puissance de détection.
Ces analyses permettront de démontrer que ce sont généralement les indices cor-
rigés I.* et W* qui sont les plus intéressants a utiliser puisque leurs scores suivent
approximativement la loi normale et qu’ils permettent de bien détecter la réponse
au hasard et I'inattention.

KEYworDs: item response theory, person-fit index of response patterns, guess-
ing at random, inattention

Some students may guess at random or be inattentive in a testing situation. Seve-
ral approaches have been developed to detect these types of behavior. The use of
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person-fit index is the most studied approach and seems very promising. In this
study, we focus on three popular indices which have many features to facilitate
their interpretation: I, ZU and ZW. Nevertheless, previous studies have shown
that these three indices are strongly affected by the fact that the ability of a stu-
dent is estimated rather than known. Snijders (2001 ) proposed a corrected version
of the I index (named 1.*) to take account of this problem. Magis, Béland, and
Raiche (2014 ) have already used the Snijders correction to create two person-fit
indexes: U* and W*. It is now time to extend our understanding of the corrected
indexes I.*, U*, and W*, and standardized indices I, ZU, and ZW. To do this, we
conduct two studies using different values of the student’s ability: an analysis of
type I errors (probability of being wrong in identifying inappropriate response
patterns), and an analysis of the power of detection of theses indexes. Our results
show that the corrected indices I.* and W* are most interesting because their
scores are approximately normally distributed and allow to adequately detect
guessing at random and inattention response patterns.

Paravras-cHavE: Teoria da resposta ao item, indice de detecao de padroes de

Note des auteurs: Cet article est issu de la thése de doctorat de Sébastien Béland. Gilles
Raiche et Martin Riopel en ont été respectivement le directeur et le codirecteur. David
Magis, pour sa part, outre son soutien et ses encouragements, a effectué les dériva-
tions mathématiques des indices corrigés et a développé le code R qui a permis de cal-

respostas inadequadas, respostas ao acaso, desatengao

Alguns alunos podem responder de forma aleatoria ou desatenta numa situagdo de
teste. Varias abordagens tém sido utilizadas para detetar este tipo de resposta. A
utilizagdo de indices de dete¢do (person-fit indexes) de padroes de respostas
inapropriadas é a abordagem mais estudada e a que parece ser mais promissora.
Neste estudo, concentramos-nos em trés indices de dete¢do populares que apre-
sentam caracteristicas que permitem facilitar a interpretagdo: 1., ZU e ZW. Estu-
dos anteriores demonstraram que estes trés indices sdo fortemente afetados pelo
facto de que a habilidade de um aluno é mais estimada do que real. Snijders
(2001) propds uma versao corrigida do indice I. (denominado 1.*) para ter em
conta esta dificuldade. Magis, Béland e Raiche (2014) ja corrigiram dois outros
indices segundo a abordagem de Snijders: U* e W*. Resta, porém, analisar mais
em detalhe o comportamento dos indices corrigidos 1.*, U* e W* e os indices
padronizados 1., ZU e ZW. Para fazer isso, realizamos dois estudos usando difer-
entes valores de habilidade, seja uma andlise dos erros do tipo I dos indices (prob-
abilidade de estar errado na identificacdo de respostas inapropriadas) e uma
andlise do seu poder de detecdo. Estas andlises permitirdo demonstrar que sdo
geralmente os indices corrigidos I.* e W* que sdo os mais interessantes, uma vez
que as suas pontuagoes seguem aproximadamente a lei normal e permitem dete-
tar adequadamente a resposta ao acaso ou desatenta.

culer les indices corrigés.

La correspondance liée a cet article peut étre adressée a: [sebastien.beland@umon-

treal.ca].
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Introduction

Il est connu que certains étudiants répondent de fagcon inappropriée
aux épreuves d’évaluation. Par exemple, ils peuvent répondre au hasard a
une série d’items (Hendrawan, Glas & Meijer, 2005 ; Karabatsos, 2003 ;
Kogut, 1987 ; Meijer, Muijtjens & van der Vleuten, 1996). Dans cette situa-
tion, des étudiants dont I’habileté est plutot faible tenteraient la chance
en répondant, sans réfléchir, aux items du test. Des étudiants peuvent aussi
étre inattentifs (Emons, Glas, Meijer & Sijtsma, 2003 ; Karabatsos, 2003 ;
Raiche, Magis, Blais & Brochu, 2012). Ce comportement touche alors les
sujets qui présentent une habileté €élevée et qui n’auraient pas obtenu de
bonnes réponses a des items qu’ils devraient normalement maitriser.

Plusieurs approches ont déja été développées pour détecter les indivi-
dus qui répondent au hasard ou qui sont inattentifs dans une situation de
testing (Zickar & Drasgow, 1996). Parmi celles-ci, I'utilisation d’indices
de détection (person-fit indexes) de patrons de réponses inappropriés est
certainement celle qui est la plus étudiée et qui semble la plus prometteu-
se (Karabatsos, 2003 ; Sijtsma & Meijer, 2001).

La majorité des auteurs s’entendent pour déclarer que les indices de
détection de patrons de réponses inappropriés peuvent étre classés en deux
grandes catégories : les indices qui ne reposent pas sur les paramétres de la
théorie de la réponse a I'item (appelés indices non paramétriques) et les
indices qui s’y réféerent (appelés indices paramétriques). Notons que la
seconde catégorie d’indices présente plusieurs avantages, dont celui d’étre
plus faciles a interpréter puisque leurs scores suivent généralement les
quantiles d’une distribution connue, par exemple la loi normale.

Dans le cadre de cet article, nous nous centrerons sur trois indices de
détection paramétriques qui présentent des caractéristiques permettant
d’en faciliter I'interprétation: /. (Drasgow, Levine & Williams, 1985), ZU
(selon Karabatsos, 2003) et ZW (selon Karabatsos, 2003). Toutefois, il s’est
avéré que ces indices sont tous fortement modifiés par le fait que, I’habi-
leté réelle d’un étudiant étant généralement inconnue, elle doit étre esti-
mée, ce qui a un impact non négligeable et biaisant sur le calcul des indices
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de détection (Li & Olejnik, 1997; Molenaar & Hoijtink, 1990). Pour
contrer cet effet, Snijders (2001) a proposé une version corrigée de I'indi-
ce /_, utilisée dans les écrits scientifiques sous la notation /_*, et qui regle-
rait ce probléme.

Magis, Béland et Raiche (2014) ont déja appliqué la correction de
Snijders (2001) pour créer les indices modifiés U* et W*. Par contre, il
reste a faire des analyses afin de mieux comprendre leur comportement.
Dans ce dessein, nous examinerons le comportement des indices corrigés
I.*, U* et W* ainsi que des indices standardisés /., ZU et ZW a partir de
deux études, soit: une analyse de leurs erreurs de type I empiriques et théo-
riques ainsi qu’une analyse de leur puissance de détection.

La suite de cet article est divisée en quatre sections. Dans la prochai-
ne section, le cadre théorique est explicité. Ensuite, une deuxiéme section
décrit le devis méthodologique du projet. La troisiéme section présente les
résultats des deux études effectuées, soit ’analyse des erreurs de type I
empiriques et théoriques et ’analyse de la puissance des indices. La dis-
cussion, dans la quatriéme section, sera suivie par la conclusion.

Cadre théorique

Le calcul des indices de détection paramétriques nécessite 'utilisation
dun modg¢le probabiliste. Dans le cadre de cet article, nous sélectionnerons
le modéle de Rasch (1960). Ce choix est basé sur le fait que cette modéli-
sation est trés utilisée dans I'industrie des tests psychométriques et dans les
milicux universitaires. Mentionnons aussi que ¢’est une généralisation de
cette mod¢lisation, appelée en anglais le mixed-coefficients multinomial
logit model (Adams & Wu, 2007), qui a été utilisée pour analyser les don-
nées du test PISA 2012.

En contexte scolaire, le modele de Rasch a réponse dichotomique per-
met de calculer la probabilité qu’un répondant obtienne une bonne répon-
se a un item en se basant uniquement sur la difficulté de I'item. Supposons
que x; (x; = 0 ou 1) représente la réponse dichotomique du répondant a
I’item i. Mathématiquement, nous écrivons ce modele comme suit :

P(6) = P(x, :1|9,b,.):% ’ N
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ou fest le parametre d’habileté du sujet et b; le parametre de difficulté de
I'item. Ce mode¢le présente I'avantage de mettre sur une méme unité de
mesure 1’habileté du répondant et la difficulté de I'item. Cela facilite
I'interprétation de ces paramétres puisqu’ils peuvent étre construits sur
I’algebre des scores standardisés, ou scores z, a moyenne égale a 0 et a
variance égale a 1. Enfin, les paramétres contenus dans 1’équation 1 peu-
vent étre estimés a ’aide de plusieurs méthodes qui ont déja été présentées
en détail par Baker et Kim (2004), par Hambleton et Swaminathan (1985)
et par Lord (1980).

Les indices de détection paramétriques

A 1a base, le score produit par un indice de détection ne donne pas
beaucoup d’information permettant de juger de la qualité¢ d’un patron de
réponses. Pour que ce score soit intelligible, le chercheur doit établir une
valeur-seuil (cut score) qui servira a discriminer les patrons de réponses
appropriés et les patrons de réponses qui ne le sont pas. Les écrits scienti-
fiques ont démontré que les indices paramétriques sont plus faciles a inter-
préter, car ils sont beaucoup plus nombreux a présenter des valeurs-seuils
connues (Sijtsma & Meijer, 2001).

Dans une situation ou le score d’un indice suit les quantiles d’une loi
de probabilité connue, il est possible d’interpréter ce score a I’'aide d’un
test d’hypothéses classique. Les sections suivantes présentent deux caté-
gories d’indices qui peuvent étre interprétés a partir d’un tel test d’hypo-
theses.

Les indices de type vraisemblance

Initialement présenté par Levine et Rubin (1979), I'indice /; calcule le
maximum du logarithme népérien de la vraisemblance d’un patron de
réponses:

1,(8)=1og L(8) = Y, {x, logP,(8) + (1- x,) logQ, (8)}, ()

i=1

ou Q,0) = 1-P(0). Cette approche permet de déterminer jusqu’a quel
point le vecteur de réponses examiné se conforme aux probabilités pré-
vues par le modéle (par exemple, le modéle de Rasch). Dans la situation
ou I’étudiant répond conformément a I'un de ces modgeles, la fonction de
vraisemblance tendra a atteindre sa valeur maximale. A 'opposé, plus le
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résultat de /; serait faible, plus le vecteur de réponses s’écarterait du mode-
le établi sur la base de I’ensemble des vecteurs normatifs, les résultats du
répondant pouvant alors étre considérés comme étant inappropriés.

Bien qu’intéressant, cet indice présente un probleme de taille: son
interprétation est difficile, car il n’est pas indépendant de I’habileté esti-
mée d’un étudiant et il n’existe pas de valeur butoir a partir de laquelle un
patron de réponses est considéré comme étant inapproprié. Pour ces rai-
sons, Drasgow, Levine et Williams (1985) ont développé une version stan-
dardisée de /,: I'indice /.. Mathématiquement, /. est une mise en scores z
des résultats obtenus par I’approche de Levine et Rubin (1979):
| = Zo 'E(lo) (3)

z V(ZO)I/Z :

Selon Drasgow et ses collaborateurs, cette transformation permettrait
a [, de se distribuer approximativement selon les quantiles d’une loi nor-
male N(0,1) lorsque les épreuves d’évaluation présentent suffisamment
d’items. Par exemple, si le seuil de signification de la déviance du patron
de réponses attendu a est fixé a 0,01, 'obtention d’une valeur inférieure au
point de coupure -2,33 permettra de considérer que les réponses qu’a four-
nies un ¢tudiant a une épreuve d’évaluation sont inappropriges.

Bien que cet indice soit le plus cité dans les recherches en mesure et
en évaluation en éducation, son interprétation ne serait pas sans problémes.
En effet, Molenaar et Hoijtink (1990, 1996) ainsi que Nering (1995, 1997)
ont déja démontré que la distribution de cet indice ne suivrait pas exacte-
ment les quantiles d’une loi normale lorsque I’habileté 6 d’un étudiant est
estimée a I’aide de méthodes telles que la méthode du maximum de vrai-
semblance, la méthode d’estimation du maximum a posteriori ou la métho-
de du maximum de vraisemblance pondérée. De plus, cet indice est moins
efficace dans le cadre de tests contenant un nombre limité d’items (Li &
Olejnik, 1997).

D’un autre coté, /. semble présenter une bonne puissance de détec-
tion. Par exemple, Drasgow, Levine et McLaughlin (1987) ainsi que Raiche
(2002) et Raiche et Blais (2003) ont procédé a la comparaison de plusieurs
indices et ils ont démontré que /. avait une excellente puissance de détec-
tion. Karabatsos (2003) fait le méme constat en comparant 36 indices: /.
est I'un des indices paramétriques qui présentent le plus haut pourcenta-
ge de détection.
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Les indices de type carré moyen

Wright et Stone (1979) ont développé I'indice U, aussi appelé outfit
mean square (littéralement « carré moyen déviant»), qui peut étre noté
comme suit:

vy b EOF
I-172 F(0)0:(0)

(4)

ou P; (0) est une moyenne et P; (6) Q; (6) une variance. Il est important de
comprendre que U n’est pas une statistique pondérée, ce qui lui confere
une grande sensibilité aux scores extrémes par rapport a la difficulté de
chacun des items ou a I’habileté des personnes.

Selon Karabatsos (2003), cet indice peut tre standardisé en s’inspi-
rant de la transformation Wilson-Hilferty:

ZU:(U%-1)1+S—U, (5)
s, 3
ou
1
Zievprgroe ~ 4. (6)

SU=

12

Avec cette transformation, ZU devrait asymptotiquement suivre les quan-
tiles d’une loi normale.

L’indice W (Wright & Masters, 1982), aussi appelé infit mean square,
est un indice pondéré qui donne plus de poids aux protocoles de réponses
dont le score est pres de la difficulté de chacun des items ou de ’habileté.
Pour cette raison, plusieurs le préférent a U. Mathématiquement, W s’écrit
de la fagon suivante:

Z [x, ~ B(0)] (7)
w=E
Z; F(8)0,(6)

Encore ici, il est possible d’appliquer la méme standardisation que
pour U et ainsi d’obtenir ZW (Karabatsos, 2003):

ZW=(W%—1)Si+S?W )

’
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ou

¢ _ Zizi P(6)Qi(6) — 4 X0, [P (6)Qi(6)] ©)
" i=1 Pi(0)Qi(6)

Les indices ZU et ZW ont été étudiés dans quelques études. Ainsi,
Drasgow, Levine et McLaughlin (1987), Li et Olejnik (1997) ainsi que
Noonan, Boss et Gessaroli (1992) ont démontré que ZU et ZW ne sui-
vent pas vraiment les quantiles d’une loi normale. Enfin, Al-Mahrazi
(2003) a démontré que la puissance de détection des indices ZU et ZW
était limitée. Il recommande méme d’éviter d’utiliser ces indices puisqu’ils
sont trés fortement affectés par certaines caractéristiques du test (par
exemple, le nombre d’items ou la valeur des paramétres d’items estimés).

Les solutions déja proposées pour tenir compte du fait
que Phabileté doit étre estimée

Dans les écrits scientifiques portant sur les indices de détection de
patrons de réponses inappropriés, Sijtsma et Meijer (2001) ont soulevé
I'importance de chercher de nouvelles solutions afin de pallier le fait que
I’habileté réelle d’un répondant étant inconnue, elle doive étre estimée, et
que l'utilisation d’un niveau estimé est un probléme si la validité de I'in-
dice de détection dépend des aléas de I’estimation. A ce jour, seuls quelques
auteurs se sont penchés sur ce probléme (Glas & Meijer, 2003 ; Raiche &
Blais, 2005 ; Raiche, Magis, Blais & Brochu, 2012). A cause de sa flexibi-
lité et parce qu’elle a été étudiée par quelques auteurs, nous nous concen-
trerons uniquement sur la correction proposée par Snijders (2001).

La correction de Snijders

Snijders (2001) a développé un indice, nommé /_*, qui permettrait de
corriger la moyenne et la variance de la distribution de /. (voir I’équa-
tion 3). D’abord, cet auteur démontre que /. peut étre réécrit sous la forme
simplifiée suivante:

_W@O) (10)
VIW,(9)]"*"
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ou le numérateur est égal a:
1
W,(0) = Y. [x, - P(6)]w,(6). (11)
i=1

Dans I’équation 11, w;(0) est un facteur permettant de pondérer les
¢carts entre la réponse a un item et la probabilité d’obtenir une bonne
réponse a cet item: x; —P;(6) Sachant que x; est une variable de type
Bernoulli, W;(0) présente une moyenne et une variance qui sont respecti-
vement égales a:

EW,(0)1=0 et VIW,()]=10,(), (12)
ou

1 I
0,°(0) = w6’ P(0)0,(0) (13)
i=1
(Snijders, 2001, p. 332-335). Ainsi, pour établir la forme que prend /. a

I’équation 10, nous devons fixer la pondération w;(6), qui est présentée a
I’équation 11, a:

7 (0)= 7 Y, (0)* P(0) 0,0) (14)

en déduisant que
I, - E(l,) =W, (0) etaue V() =1a,(8)=V[W,(6)l. (15)

Enfin, la correction de Snijders (2001) de I'indice /. peut s’écrire:

_ 1y(0) - ELL,(0)] + ¢,(8) ry (9) (16)
Vi, 6)]" ’

1%

ou

Y P'(@) . (9)

P'(@)r.(8) (17)
i=1
sachant que r,(0) dépend de la méthode d’estimation de I’habileté (par
exemple, maximum de vraisemblance ou vraisemblance maximale pon-
dérée) et que r;(0) dépend du modéle de réponse a I'item utilisé (par
exemple, le modéle de Rasch), et ou la variance présente au dénominateur
peut s’écrire comme suit :
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Vi(0)1= ) 7,6)" F(8) 0,(8), (18)

sachant que la pondération modifiée est égale a:

w(0) =w(8)-c(6) r(6). (19)

Malgré le fait que ’article de Snijders ait été publié il y a plus de 12 ans,
trés peu d’études ont été conduites de fagon approfondie sur cette correc-
tion. Par exemple, Van Krimpen-Stoop et Meijer (1999) ont démontré que
[ et [_* obtiennent des résultats comparables en contexte de testing adap-
tatif. De leur coté, Sijtsma et Meijer (2001) ainsi que De la Torre et Deng
(2008) ont discuté de la pertinence de cette approche pour améliorer la
détection de patrons de réponses inappropriés. Enfin, Magis, Raiche et
Béland (2011) ont présenté un article didactique permettant de faciliter
la compréhension de I’article initial de Snijders (2001), en plus d’en faire
une analyse sur un ensemble de données en langues. Leurs résultats ont
démontré que /.* présente des qualités métriques supérieures a sa version
non corrigée, /..

Les indices U* et W* ( Magis, Béland & Raiche, 2014)

Comme nous I’avons déja soulevé un peu plus haut, I'indice /. peut
étre réécrit sous la forme suivante:

W,(9)
VIW, ()]

A T'aide de quelques manipulations algébriques, il est possible de trans-
poser le format présenté a I’équation 10 aux indices U et W en fixant uni-
quement le poids w/(6) approprié¢ (équation 11). Dans le cas de U, ce fac-
teur de poids de I’équation devient :

_0:0)-F )

w,(0) = )
1 P(6)0,(9)

(20)

alors qu’il prend la forme suivante pour I'indice de détection W:

Qi('g)‘Pi(H) . (21)

IRAQIAC)

w,(6) =
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Ensuite, I'indice U* peut se réécrire sous la méme forme que /.* (équa-
tion 16):

_U(0)- E[U@)]+c(6) r(6)

U* = 22
V[U (H )] 1/2 ( )
et cette transformation est aussi applicable pour I'indice W*:

VIW()1"?

Tous les indices corrigés par Snijders (2001) sont censés €tre interpré-
tés a I’'aide des quantiles de la loi normale. Le lecteur intéressé trouvera
plus de détails dans I'article de Magis, Béland et Raiche (2014). Leurs
résultats démontrent que les indices corrigés sont généralement plus effi-
caces pour détecter la réponse au hasard et I'inattention que leur version
non corrigee, respectivement U et .

Méthodologie

A P’instar de la majorité des études qui ont porté sur les indices de
détection de patrons de réponses inappropriés, nous avons sélectionné la
simulation assistée par ordinateur pour étudier le comportement des
indices standardisés /., ZU, ZW et des indices corrigés [.*, U* et W*. 1l
est a noter que les considérations éthiques ne s’appliquent pas dans le
cadre de cette étude puisque nous ne faisons pas intervenir de participants
humains.

Les informations générales

Nous générerons deux longueurs de test (30 et 80 items). De plus, nous
utiliserons le mode¢le de Rasch pour estimer la probabilité d’obtention
d’une bonne réponse a un item. Voici la procédure appliquée pour géné-
rer les parametres de cette simulation Monte-Carlo. Premi¢rement, nous
nous inspirons de certains éléments de la méthodologie de Van Krimpen-
Stoop et Meijer (1999) en générant cinq valeurs de 8 allant de -2 a 2, soit:

0=-2;-1;0; 1; 2.
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Par la suite, 15 000 patrons de réponses seront simulés par valeurs de
6. Ensuite, les 30 ou 80 parametres de difficulté b, seront générés par une
pige au hasard dans la loi normale. Les parametres € seront estimés en
utilisant la méthode du maximum de vraisemblance pondérée (Warm,
1989).

Les deux études

Les résultats seront répartis en deux études. Dans la premiere étude, les
erreurs de détection de type I font I’objet d’examen, les protocoles de
réponses ne comportant pas de patrons inappropriés. L’erreur de type I
théorique est calculée a partir des seuils a de la loi normale. De son coté,
Perreur de type I empirique est calculée a partir des seuils a de la fonction
de densité des scores des indices obtenus par simulation informatique. Les
résultats seront présentés pour trois valeurs de a: 0,01; 0,05; et 0,1.

Dans la seconde étude, nous utiliserons la modélisation développée
par Raiche, Magis, Blais et Brochu (2012) et qui est disponible dans la
librairie irtProb (Raiche, 2014) du logiciel R afin de générer des patrons de
réponses inappropriés. Notons qu’il existe d’autres méthodes telles que
celle de Levine et Drasgow (1982), mais elles n’ont pas été retenues a cause
de leur caractere artificiel. Deux parameétres de cette modélisation peu-
vent étre utilisés pour générer des réponses au hasard et des réponses inat-
tentives: les paramétres de pseudo-chance et d’inattention personnelle.
Dans cet article, nous les utiliserons pour générer une valeur de pseudo-
chance personnelle (C = 0,3) ainsi qu’une valeur d’inattention personnel-
le (D = 0,3). Nous rapporterons le pourcentage de détection de ces
réponses inappropriées selon un seuil d’erreur a égal a 0,05.

Résultats

Les résultats des deux études sont présentés successivement dans cette
section.

Etude 1

Le tableau 1 présente les résultats de ’étude des erreurs de type I sur
des données avec 30 items. Au seuil a = 0,01, nous observons que ce sont
les indices corrigés par la méthode de Snijders qui présentent des erreurs
de type I empiriques les plus pres de la valeur attendue. De plus, c’est I'in-
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dice W* qui s’en approche le plus. De leur coté, les indices standardisés
ont tendance a sous-estimer I’erreur de type I théorique; ils seraient plu-
tot conservateurs.

Au seuil a = 0,05, ce sont les indices /_* et W* qui présentent les erreurs
de type I empiriques les plus proches de la valeur théorique. Les indices
standardisés, de leur coOté, présentent des erreurs empiriques systémati-
quement en dessous de 0,05. Notons tout de méme que /. est I'indice stan-
dardisé qui s’approche le plus de I'erreur de type I théorique.

Enfin, au seuil a = 0,10, ce sont encore les indices /.* et W* qui offrent
la meilleure approximation de I’erreur de type I empirique avec la valeur
prescrite. De leur coté, les indices standardisés présentent des erreurs empi-
riques systématiquement en dessous de 0,10.

Tableau 1
Erreurs de type I empiriques (30 items)
I, L ZU U* VA4 W

o=0,01
60 =-=2 0,000 0,019 0,005 0,012 0,000 0,010
0 =-1 0,007 0,019 0,012 0,014 0,003 0,014
6=0 0,012 0,016 0,021 0,025 0,006 0,013
0=1 0,006 0,016 0,007 0,022 0,002 0,015
0=2 0,001 0,015 0,001 0,021 0,000 0,016

o= 0,05
0 =-2 0,003 0,058 0,013 0,030 0,000 0,050
0 =-1 0,029 0,060 0,018 0,029 0,019 0,056
0=20 0,045 0,052 0,032 0,038 0,006 0,052
0=1 0,023 0,052 0,026 0,056 0,017 0,052
h=2 0,008 0,052 0,014 0,056 0,004 0,056

a=0,10
0 =-2 0,010 0,096 0,035 0,050 0,002 0,093
0 =-1 0,058 0,010 0,037 0,048 0,048 0,100
6=20 0,084 0,094 0,052 0,059 0,080 0,094
0=1 0,051 0,093 0,057 0,091 0,045 0,095
6=2 0,022 0,088 0,042 0,088 0,016 0,099

Le tableau 2 présente les résultats pour 1’étude des erreurs de type [
pour 80 items. Au seuil & = 0,01, ce sont les indices /.* et W* qui présen-
tent les erreurs de type [ empiriques les plus pres de 'erreur de type I théo-
rique. De leur coté, les indices standardisés ont généralement tendance a
sous-estimer ’erreur de type I théorique. Notons que la similitude entre les
erreurs de type [ est a son plus haut niveau lorsque 6 = 0.
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Au seuil a = 0,05, ce sont encore une fois /.* et W* qui présentent les
erreurs de type I empiriques les plus comparables a la valeur de I’erreur de
type I théorique. Les indices standardisés présentent des erreurs empi-
riques systématiquement en dessous du seuil « = 0,05.

Enfin, le seuil a = 0,10 explicite le fait que les indices /.* et W* pré-
sentent les plus grandes similitudes entre les erreurs de type I empiriques
et Perreur de type I théorique. De leur coté, les indices standardisés pré-
sentent des erreurs empiriques systématiquement sous la valeur de 0,05.
Encore une fois, la similitude entre les erreurs de type I est a son plus haut
niveau lorsque 6 = 0.

Tableau 2
Erreurs de type I empiriques (80 items)

L 1% ZU U* VAL% W
o=20,01
0 =2 0,000 0,0131 0,008 0,027 0,000 0,010
0 =-1 0,003 0,0133 0,009 0,024 0,002 0,012
0 =20 0,012 0,0128 0,010 0,016 0,008 0,012
0 =1 0,003 0,0137 0,005 0,019 0,001 0,011
0 =2 0,000 0,0123 0,003 0,025 0,000 0,010
o=0,05
0 =2 0,002 0,052 0,027 0,061 0,000 0,048
0 =-1 0,023 0,053 0,037 0,060 0,018 0,051
0 =20 0,048 0,051 0,047 0,055 0,043 0,049
0 =1 0,023 0,053 0,031 0,060 0,020 0,052
0 =2 0,004 0,053 0,024 0,066 0,001 0,052
a=0,10
0 =2 0,008 0,097 0,056 0,094 0,002 0,095
0 =-1 0,053 0,096 0,070 0,096 0,047 0,095
0 =20 0,093 0,097 0,090 0,096 0,089 0,096
0 =1 0,060 0,097 0,069 0,104 0,051 0,096
0 =2 0,014 0,089 0,058 0,110 0,007 0,100
Etude 2

La figure 1 présente les pourcentages de détection de la réponse au
hasard pour 30 items et lorsque le paramétre de pseudo-chance personnelle
Cest égal a 0,3. Lorsque 6 augmente, nous remarquons que le pourcentage
de patrons détectés tend a diminuer. Cela est logique puisque les individus
ayant une valeur 0 élevée n’ont pas besoin de deviner: ils connaissent la
bonne réponse a un item et, ainsi, 'impact du paramétre de pseudo-
chance personnelle C est moins important, car moins d’items difficiles
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sont générés a cause du protocole choisi dans cette étude. Les indices /., 1.*
et W* présentent les pourcentages de détection équivalents aux valeurs
-2 <6 <0. Ces indices sont aussi ceux qui présentent les pourcentages de
détection les plus élevés a ces mémes valeurs. Mentionnons que c’est W*
qui présente les pourcentages de détection les plus €levés lorsque 6 = 1.
Pour la valeur 6 = 2, c’est plutot I'indice standardis¢ ZU qui présente le
plus haut pourcentage de détection. Ce résultat contraste grandement avec
le score de cet indice pour les valeurs -2 < ¢ < 1 qui présentait les pour-
centages de détection les plus faibles avec ZW.

100 H

80 —

60 —

% de patrons détectés (hasard)

(S}

Figure 1. Puissance des indices a détecter la réponse au hasard
a valeur C = 0,3, au seuil a = 0,05 et pour 30 items

La figure 2 présente les pourcentages de détection de I'inattention pour
30 items lorsque le parametre d’inattention personnelle D est égal a 0,3. La
relation va dans le sens inverse de celle observée a la figure précédente:
lorsque 8 augmente, le pourcentage de patrons détectés tend aussi a aug-
menter. Cela est attendu puisque ce sont les individus ayant une valeur 6
¢levée qui sont touchés par 'inattention (ils échouent a une question, alors
qu’ils devraient obtenir une bonne réponse).
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L’indice ZU présente le plus haut taux de détection a la valeur § = -2.
Notons que ce sont les deux autres indices standardisés qui présentent les
pourcentages de détection les moins élevés a cette valeur. A la valeur

= -1, ¢’est I'indice corrigé W* qui présente le pourcentage de détection
le plus élevé. Aux valeurs 0 < 6 < 2, les indices W*, [_ et [.* présentent les
pourcentages de détection les plus élevés. Notons de plus que leurs pour-
centages de détection sont similaires pour ces valeurs 6.
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Figure 2. Puissance des indices a détecter Iinattention
avaleur D = 0,3, au seuil a = 0,05 et pour 30 items

La figure 3 présente les pourcentages de détection de la réponse au
hasard pour 80 items lorsque C = 0,3. Nous observons que les pourcen-
tages de détection sont légerement plus élevés lorsque nous analysons des
tests de 80 items plutot que de 30 items. Comme dans la figure 1, nous
observons que lorsque # augmente, le pourcentage de patrons détectés
tend a diminuer.
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Figure 3. Puissance des indices a détecter la réponse au hasard a valeur C
= 0,3, au seuil o = 0,05 et pour 80 items

Les indices /., I.* et W* présentent des pourcentages de détection équi-
valents aux valeurs -2 < # < 0. Ces indices sont aussi ceux qui présentent
les pourcentages de détection les plus élevés a ces valeurs de 0. C’est W*
qui présente les pourcentages de détection les plus élevés au seuil 0 = 1 et
6 = 2. De leur coté, les indices ZU et U* présentent les pourcentages de
détection les moins élevés.

La figure 4 présente les pourcentages de détection de I'inattention pour
80 items lorsque D = 0,3. Encore une fois, les pourcentages de détection
sont généralement plus élevés lorsque le test comporte 80 items plutot que
30 items.

L’indice W* présente le plus haut taux de détection aux valeurs 6 = -2 et
6 = -1. Aux valeurs 0 < § < 2, les indices W*, /_ et [.* présentent les pour-
centages de détection les plus élevés. Notons de plus que leurs pourcentages
de détection sont similaires. Enfin, les indices ZU et U* présentent des
pourcentages de détection plus faibles que ceux des autres indices.



