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Modellierung und Verifizierung der Test-Retest-Reliabilitat
des Freiburger Einsilbertests in Ruhe mit der

verallgemeinerten Binomialverteilung

Zusammenfassung

Die Test-Retest-Reliabilitat des Freiburger Einsilbertests wurde mit
verschiedenen Methoden modelliert und mit Messdaten von Probanden
mit und ohne Horbeeintrachtigung verglichen. Die Methoden bauen auf
den Verfahren von Thornton und Raffin sowie Altman et al. auf. Sie be-
racksichtigen durch die Verwendung der verallgemeinerten Binomial-
verteilung die Unterschiede im Wortverstehen innerhalb der Testlisten
und beinhalten die Varianz der Testlisten. Die Methoden ermoglichen
die Bestimmung der Grenzen fur die 90%- und 95%-Konfidenzintervalle
bei Verwendung von Testlisten mit 20 Wértern und von Doppellisten
mit 40 Wértern. Diese Grenzen wurden durch die Messdaten bestatigt.
Bei einem Sprachverstehen von 50% sind die Konfidenzintervalle am
breitesten. Dort hat fur Testlisten mit 20 Wértern das 90%-Konfidenzin-
tervall eine Breite von £20% bzw. £6,0 dB und das 95%-Konfidenzinter-
vall eine Breite von +25% bzw. 7,4 dB. Fur die Horgerate-Anpasspraxis
bedeutet dies, dass erst Unterschiede, die diese Spanne Ubersteigen,
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als signifikant unterschiedlich gewertet werden kdnnen.
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Einleitung

In Heft 1/2018 wurde die Modellierung der Reliabilitat
des Freiburger Einsilbertests (FBE) [1] in Ruhe mit der
verallgemeinerten Binomialverteilung vorgestellt [2], [3].
Die Verwendung dieser Verteilung ermoglicht die Berlck-
sichtigung der Unterschiede im Wortverstehen innerhalb
einer Testliste. Dies flhrt zu einem kleineren Konfidenz-
intervall fUr die Messwerte als die Verwendung der einfa-
chen Binomialverteilung, die fur jedes Wort einer Liste
die gleiche Erkennungswahrscheinlichkeit annimmt. Die
Varianz der verallgemeinerten Binomialverteilung fir
Testlisten mit 20 Wértern konnte durch die Varianz einer
einfachen Binomialverteilung angenahert werden, die
auf Testlisten mit 29 Wortern mit gleichem Wortverstehen
beruht.

Die Untersuchungen bei Holube et al. [2], [3] beschranken
sich auf die Berechnung des 95%-Konfidenzintervalls fur
die Abweichung des Messwertes fur eine Testliste vom
wahren Wert und alternativ flr die Abweichung des
wahren Wertes von dem Messwert flir eine Testliste. Die
publizierten Konfidenzintervalle sind jedoch nicht fur die
Abschatzung der Test-Retest-Reliabilitat oder bei Unter-
suchungen mit zwei Testlisten zum Vergleich von zwei
Messbedingungen anwendbar. Genau dieser Fall liegt
jedoch bei der Uberpriifung von Horgeraten oder anderen
Therapiemafinahmen vor. Das Ergebnis zweier Messun-
gen (z.B. mit und ohne Horgerate), d.h. zweier Trefferra-
ten, wird verglichen, und aus der Differenz der beiden

Trefferraten wird der Erfolg der MaBnahme abgeleitet. In
der Hilfsmittelrichtlinie [4] wird z.B. mit dem FBE in Ruhe
eine Verbesserung des Sprachverstehens von mindestens
20 Prozentpunkten mit Horgeraten im Vergleich zur un-
versorgten Kondition gefordert.

Thornton und Raffin [5] berechneten das 95%-Konfidenz-
intervall fur die Differenz zwischen zwei Messungen, in-
dem sie die Trefferraten in eine Skala mit homogenen
Varianzen fir alle Testergebnisse transformierten und
dann die Varianzen der zwei Testergebnisse addierten.
Carney und Schlauch [6] bestatigten im Wesentlichen
die Ergebnisse dieser Methode durch einen anderen An-
satz. Sie berechneten die Varianz der Differenz zweier
Trefferraten unter der Annahme binomialverteilter Test-
ergebnisse. Fur jeden Wert fur die Trefferrate aus der
ersten Messung berlcksichtigten sie dabei alle méglichen
Werte fir die zweite Messung. Die Ergebnisse der Metho-
de von Thornton und Raffin [5], die gleiches Verstehen
aller 20 Worter einer Testliste voraussetzt, wurden von
Winkler und Holube [7] basierend auf Steffens [8] ange-
geben und mit Ergebnissen wiederholter Messungen
verglichen.

Dillon [9] legte einerseits dar, dass bei Annahme der
gleichen Wahrscheinlichkeit fir das Verstehen jedes
Wortes die Breite des 95%-Konfidenzintervalls fur die
Test-Retest-Kondition durch die Verwendung der Methode
von Thornton und Raffin [5] Uberschatzt wird, wenn die
Testlisten gleich verstandlich sind und sich die Probanden
immer gleich verhalten. Diese Annahme wird durch die

ams| %

GMS Zeitschrift fur Audiologie - Audiological Acoustics 2020, Vol. 2, ISSN 2628-9083 1/25



Holube et al.: Modellierung und Verifizierung der Test-Retest-Reliabilitat ...

Analyse in Winkler und Holube [7] gestltzt, da nur 3,2%
der Messdaten, d.h. weniger als die erwarteten 5% der
Messdaten auferhalb des Konfidenzintervalls nach
Thornton und Raffin [5] lagen. Andererseits wies Dillon
[9] darauf hin, dass die Methode von Thornton und Raffin
[5] trotzdem zur Abschatzung des 95%-Konfidenzintervalls
verwendet werden kann, da sich zwei Effekte gegenseitig
aufheben: Bei Berticksichtigung unterschiedlichen Wort-
verstehens und Anwendung der verallgemeinerten Bino-
mialverteilung nach Hagerman [10] werden die 95%-
Konfidenzintervalle schmaler. Durch intraindividuelle
Variabilitat (z.B. durch Aufmerksamkeitsschwankungen)
vor allem bei einem gréfleren zeitlichen Abstand der
Messungen werden sie jedoch wieder breiter. Als zusatz-
liche Varianzquelle weist Dillon [9] auf mogliche Unter-
schiede zwischen den Testlisten hin. In der Sprachaudio-
metrie werden, im Gegensatz zu Winkler und Holube [7],
im Allgemeinen nicht die gleichen Listen bei wiederholten
Messungen verwendet. Das 95%-Konfidenzintervall fur
die Test-Retest-Reliabilitat verbreitert sich bei Verwendung
unterschiedlicher Testlisten infolge der unterschiedlichen
mittleren Trefferraten der Testlisten.

Fur die vorliegende Analyse wurden die Messungen aus
Baljic et al. [11] und Holube et al. [2], [3] die flr jeden
Probanden die Ergebnisse von flnf Testlisten bei jedem
von vier Pegeln beinhalten, im Sinne eines Test-Retest-
Experiments interpretiert und die Test-Retest-Reliabilitat
ausgewertet. Alle Messungen wurden innerhalb eines
Termins durchgefiihrt, so dass lediglich die Kurzzeit-Test-
Retest-Reliabilitat untersucht wurde, nicht jedoch die
Test-Retest-Reliablitat Uber einen langeren Zeitraum, die
nach Dillon [9] vermutlich zu breiteren Konfidenzinterval-
len fuhren wiarde. Zum Vergleich mit den Messdaten
wurden die Grenzen fur das 95%- und das 90%-Konfiden-
zintervall mit verschiedenen Methoden modelliert. Die
Methoden bauen auf der in Holube et al. [2], [3] verwen-
deten verallgemeinerten Binomialverteilung auf und
modellieren zusatzlich die Variabilitat der Testlisten. In-
traindividuelle Varianzen der Probanden wurden aufgrund
der geringen zeitlichen Abstande zwischen den Messun-
gen vernachlassigt.

Methoden

Experimentelle Daten

Die Messmethoden werden hier nur kurz zusammenge-
fasst. Fir eine ausfuhrliche Beschreibung sei auf Holube
et al. [2], [3] verwiesen.

Bei 80 jungen Probanden mit normalem Hoérvermdgen
(im Folgenden als Normalhdérende bezeichnet), wurde
das Sprachverstehen als Trefferrate fur die Freiburger
Einsilber in Ruhe bei vier Pegeln (17,5, 23,5, 29,5 und
35,5 dB SPL) mit jeweils finf Testlisten a 20 Wortern
(n=20) bestimmt. Bei 40 alteren Probanden mit Horbe-
eintrachtigung (im Folgenden als Schwerhdrige bezeich-
net) wurden bei sonst gleichem Verfahren die Pegel 65,
80, 90 und 95 dB SPL verwendet. In die Analyse wurden

jedoch nur die Pegel 65 und 80 dB SPL einbezogen, da
bei den beiden hoheren Pegeln viele Trefferraten bei
100% lagen. Alle Messungen eines Probanden wurden
innerhalb eines Termins durchgeflhrt.

Die funf Testlisten-Trefferraten bei festem Pegel fir jeden
Probanden wurden als Test-Retest-Kombinationen in
Paaren interpretiert. Die Paare setzten sich jeweils aus
einer prasentierten Testliste und einer der danach pra-
sentierten weiteren Testliste zusammen, d.h. (1; 2), (1; 3),
(1; 4), (1;5), (2; 3), (2; 4), (2; 5), (3; 4), (3; D), (4; 5). Da-
durch ergaben sich 3.200 Test-Retest-Paare flr die Nor-
malhérenden und 800 Test-Retest-Paare fir die
Schwerhorigen. Die Anzahl der Test-Retest-Paare verrin-
gerte sich, wenn die bei Baljic et al. [11] auffalligen
Testlisten ausgeschlossen wurden (siehe Tabelle 1). In
einer weiteren Variante wurden jeweils aus zwei Testlisten
Doppellisten mit n=40 Wortern gebildet. Fir die Analyse
der Test-Retest-Reliabilitat wurden alle Doppellisten zu
Test-Retest-Paaren kombiniert, so dass keine Einzelliste
doppeltvorkam, d.h. (1+2; 3+4), (1+2; 3+5), (1+2; 4+5),
(1+43; 2+4), (1+3; 2+5), (1+3; 4+5), (1+4; 2+3), (1+4;
2+5), (1+4; 3+5), (1+5; 2+3), (1+5; 2+4), (1+5; 3+4),
(2+3; 4+5), (2+4; 3+5) und (2+5; 3+4). Daraus ergaben
sich bei Verwendung aller Testlisten 4.800 Test-Retest-
Paare fur die Normalhérenden und 1.200 Test-Retest-
Paare fur die Schwerhorigen. Auch flr diese Doppellisten
wurden die nach [11] auffalligen Testlisten als Variante
ausgeschlossen (siehe Tabelle 1).

Berechnungsmethoden

Bei gegebener Trefferrate p, .., (Test) ist die Frage, in
welchem kritischen Bereich die Retest-Trefferrate p,_ ..,
liegt, sodass die Differenz p_ .,-P,... D€ zZweiseitiger
Fragestellung auf dem a=5%-Niveau gerade noch nicht
signifikant von Null verschieden ist. Eine zweiseitige Fra-
gestellung bedeutet dabei, dass die Retest-Trefferrate
kleiner oder groRer als die erste Trefferrate sein kann
und 2,5% der Retest-Trefferraten unterhalb sowie 2,5%
der Retest-Trefferraten oberhalb des 95%-Konfidenzinter-
valls um die erste Trefferrate liegen. Zur Berechnung des
95%-Konfidenzintervalls existieren in der Literatur unter-
schiedliche Methoden, von denen zwei (Thornton und
Raffin [5] und Altman et al. [12]) in der vorliegenden Ar-
beit betrachtet werden. Beide Methoden werden zunachst
reproduziert und dann fur die vorliegenden Messdaten
mit n=20 bzw. n=40 Worten pro Testliste (d.h. einfache
Testlisten und Doppellisten) angewendet. Danach werden
Modifikationen dieser Methoden vorgestellt, die die Va-
riabilitdt des Einzelwortverstehens sowie die Variabilitat
des mittleren Verstehens der unterschiedlichen Testlisten
berucksichtigen.

Methode 1: Kritische Differenzen nach Thornton
und Raffin

Thornton und Raffin [5] schlugen die Berechnung eines
95%-Konfidenzintervalls zur Beurteilung der Test-Retest-
Reliabilitdt nach folgender Methode vor: Die Anzahl X
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Tabelle 1: Anzahl der verwendeten Datenpunkte und Prozentsatz der Daten auflerhalb des berechneten 95%-Konfidenzintervalls
Angaben fur Normalhdrende (NH) und Schwerhdérige (SH) mit n=20 und n=40 Wdrtern pro Liste fur die Methoden 1-5

Methoden
1 2 3 4 4116 5 5/16
NH Datenpunkte 3.200 3.200 3.200 3200 | 2.034 | 3200 | 2.034
n =20 % 48 8,7 9,4 5.4 45 5,4 44
SH Datenpunkte 800 800 800 800 507 800 507
n =20 % 49 8,9 9,3 53 5,1 5,0 47
NH Datenpunkte | 4.800 4.800 4.800 4.800 1.890 | 4.800 | 1.890
n =40 % 46 9,2 9,0 5,1 43 5,1 42
SH Datenpunkte 1.200 1.200 1.200 1.200 465 1.200 465
n =40 % 3,9 9,5 8,9 45 3,9 47 3,9
richtiger Antworten bei n angebotenen Worten einer Liste 100X, 100X,
wird als ZufallsgroBe angesehen. Sie wird als binomial- Bezeichnen also Pmesst = ™5 und Pmess2 = 7, die

verteilt nach B(n,p,X=k) angenommen. Dabei ist p die
Wahrscheinlichkeit daflr, dass ein Wort der Liste richtig
verstanden wird. Hier und im Folgenden werden Wahr-
scheinlichkeiten in Prozent angegeben. Der Erwartungs-

wert von X ist somit E&) =155 . Das Sprachverstehen in
Prozent (Trefferrate) ist mit diesen Bezeichnungen die

Zufallsgrofle Pmesszwfx. Ihr Erwartungswert betragt

100-
E(p,..)=p, ihre Varianz ist Var(Pmess) = 0> = e

Diese Varianz nimmt ihr Maximum bei p=50% an. An den
Randern bei p=0 und p=100% ist die Varianz Null.

Fur die Test-Retest-Reliabilitat ist die Abschatzung eines
Konfidenzintervalls fur die Differenz p,_.,—P, .., ZWeier
Trefferraten von Interesse. Dazu werden die Zufallsgréfien
X, und X, zunéchst (nach Gleichung 3 in [5]) gemaf}
Gleichung 1 in einen Winkelbereich 6(X,n) transformiert.

Gleichung 1

X X+1
8(X,n) =sin™?! ’m +sin™? —1

Die so definierte Zufallsgréfle 6 hat naherungsweise eine
von p unabhangige Varianz Var(0). Thornton und Raffin

1
[5] wéhiten die Naherungen Var(6) = — fir n>50 bzw.

1 2
Var(8) =7 fiir 10<n<50. Die beiden ZufallsgroBen
8,=6(X,,n) und 8,=6(X,,n) haben im Rahmen dieser Néhe-
rung die gleiche Varianz Var(8). Unter der Annahme, dass
8, und 6, statistisch unabhangig sind, ist die Varianz der
ZufallsgréBe A6=0,-6, die Summe der Varianzen, also
Var(A8)=2Var(0) . Fuir A6 wird nun eine Normalverteilung
mit der Varianz 2Var(B) angenommen. Das 95%-Konfi-
denzintervall fur 8, bei einer Trefferrate p ergibt sich

somit zu 6 £1,96{Var(A8). Die so berechneten
0,-Grenzen des 95%-Konfidenzintervalls werden zu
X,-Grenzen zuricktransformiert, um dann die entspre-

mess1

Trefferrate in der Test- und in der Retest-Messung, so
kann diese Methode wie folgt zusammengefasst werden:

Gleichung 2
100

— (B(Xl,n) — 1,96 - /Var(A0 ,n)

Pmess2, Untergrenze —

Gleichung 3

-1 (G(Xl,n) + 1,96 - \/Var(A0 ,n)

100
Pmess2, Obergrenze = n

mit
Gleichung 4

2
Var(AG) = Tl_+1

Diese Grenzen wurden fir alle interessierenden Treffer-
raten p,..., zwischen O und 100% berechnet. Die Berech-
nung der Umkehrfunktion X=0"%8, n) von Gleichung 1
erfolgte dabei numerisch.

Methode 2: Kritische Differenzen nach Thornton
und Raffin mit variablem Einzelwortverstehen

Sind die einzelnen Worte einer Liste unterschiedlich gut
zu verstehen, genugt die gleiche Trefferwahrscheinlichkeit
p fur jedes Wort nicht mehr zur Beschreibung,. Jedes Wort
hat eine eigene Trefferwahrscheinlichkeit, und die Bino-
mialverteilung wird durch die verallgemeinerte Binomial-
verteilung ersetzt [10]. Um die Verschmalerung der Ver-
teilung von X bei der verallgemeinerten Binomialverteilung
gegenuber der einfachen Binomialverteilung zu berick-
sichtigen, soll nun in der Berechnung im 6-Bereich die
1
Varianz von 6 zu Var(6) = ﬁ anstelle von n+1 ange-
nommen werden. Der Wert fir n' wurde aus [2], [3]

chenden p, .., -Grenzen zu erhalten. Ubernommen, also n'=29 fir n=20 und n'=58 fur n=40.
Die Methode 2 wird somit durch die Gleichung 2 und
Gleichung 3 mit
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Gleichung 5

Var(AQ) = 1

anstelle von Gleichung 4 beschrieben.

Methode 3: Kritische Differenzen nach Altmann
et al. mit variablem Einzelwortverstehen

Altman et al. [12] empfehlen einen Ansatz, der der Me-
thode 10 von [13] entspricht. Diese Methode wird hier
zunachst unverandert vorgestellt. Danach wird sie modi-
fiziert, um die Variabilitat des Wortverstehens innerhalb
einer Liste zu bertcksichtigen.

Liegt eine Trefferrate p, . fur eine einzelne Testliste vor,
kann nach dem 95%-Konfidenzintervall fur den wahren
Wert p gefragt werden. Wilson [14] machte dazu den
folgenden Ansatz:

Gleichung 6

(P — Pmess)? = 2° P00 ~p)
n

mit z=1,96. Dies ist eine quadratische Gleichung fir p.
Ihre beiden Losungen u und o geben die untere bzw. die
obere Grenze flir das gesuchte Konfidenzintervall an
(siehe [2], [3]). Liegen zwei Trefferraten p ., und p, ..,
vor, so ergeben sich die zugehorigen Untergrenzen u, und
u, sowie die Obergrenzen o, und 0,. Nach [12] wird die
Signifikanz der Differenz p_..,—p, ..., Wie folgt beurteilt:
Wenn die erste Trefferrate p, ..., gréfler ist als die zweite
Trefferrate p,.,, dann muss die Differenz p_ ., —P,..... der
beiden Trefferraten groRer sein als

mess2

Gleichung 7
6y = \/(pmessl —U1)? + (Pmessz — 02)? ’

um auf dem 5%-Niveau signifikant unterschiedlich zu
sein. Zur Berechnung des 95%-Konfidenzintervalls fur
die Differenz zwischen den beiden Trefferraten werden
also die Varianz fur die obere Trefferrate nach unten und
die Varianz fir die untere Trefferrate nach oben addiert.
FlUr den anderen Fall, dass namlich die zweite Trefferrate
groRer ist als die erste Trefferrate, muss die Differenz
Peces—Preees €NTSPrechend grofer sein als

Gleichung 8
6o = \/(pmessl - 01)2 + (Pmess2 — uz)z .

Dieses Verfahren liefert fur jeden der interessierenden
Werte von p,_ ., zwischen O und 100 % ein 95%-Konfidenz-
intervall fUr die Differenz p,_.,—P.,....- B€i gegebenemp,_ .
(Test) liegt p,...., (Retest) mit einer Wahrscheinlichkeit von
95% zwischen p,_ .-, und p, ., +0, Die sechs Gleichun-
gen, d.h. die Gleichungen far u,, u,, 0, und o, sowie die
Gleichung 7 und Gleichung 8, mussen fur gegebenes

P,..... £€l0st werden. Geschlossene Losungen lassen sich
nicht angeben, daher wurden sie numerisch durch Fix-
punktiteration geldst.

Die bisher beschriebene Berechnungsmethode geht von
gleichem Einzelwortverstehen innerhalb einer Testliste
aus. Die Variabilitdt des Einzelwortverstehens fuhrt wie
schon fir Methode 2 beschrieben zu einer Verkleinerung

) p(100-p) ) .
der Varianz n auf der rechten Seite von Glei-

chung 6. Hier soll dies durch die Ersetzung von n durch
n'bericksichtigt werden. Dabei wird der Wert fir n' wieder
aus [2], [3] Ubernommen, also n'=29 anstelle von n=20
und n'=58 anstelle von n=40.

Methode 4: Kritische Differenzen nach Altmann
et al. mit variablem Einzelwortverstehen und
variablem Testlistenverstehen

Ausgehend von variablem Einzelwortverstehen unter
gleichen Bedingungen variiert bei einem Sprachtest der
Mittelwert zwischen den Testlisten aufgrund der unter-
schiedlichen Wortzusammensetzungen der Testlisten.
Ware fur jede Testliste der Testlistenmittelwert unter ge-
gebenen Messbedingungen genau ermittelbar, hatte
dieser Mittelwert daher eine Varianz f°. Diese hangt von
der Anzahl n der Worter pro Testliste sowie vom wahren
Wert p ab. Die Varianz tragt zur Unsicherheit des wahren
Wertes von p in Gleichung 6 bei. Wird also in dieser
Gleichung sowohl das variable Einzelwortverstehen (Er-
setzung von n durch n') als auch das variable Testlisten-
verstehen (Addition von f, zur Varianz von p) beriicksich-
tigt, wird der Ansatz von Gleichung 6 zu:

Gleichung 9

- pmess)2 = z? (W + er2>

mit z=1,96. Wenn die Varianz an bekannt ist, kdbnnen die
weiteren Schritte der Methode nach [12], wie fur Me-
thode 3 beschrieben, durchgefuhrt werden.

Zur Ermittlung von f° wird die Stichprobenvarianz der
gemessenen Testlistenmittelwerte berechnet. Betrachtet
werden n, Testlisten aus je n Wértern mit dem Einzelwort-
verstehen p,, i=1...n, j=1...n,. Die Trefferrate der Testliste

1
j ist damit der Mittelwert Pj = ;E?ﬂ Pji . Mit den Uber
alle Wérter in allen Testlisten gemittelten Trefferraten

Gleichung 10
ny
_ 1 Z
p=— pj
ng =

ist dann ff die Stichprobenvarianz der Testlistenmittel-
werte gemaf:
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Gleichung 11

1 <
2 _ 2
fa ] El(p, p)
J= .

Die Varianz des Einzelwortverstehens ist

Gleichung 12

2 _ 1 ii Y4
fl_n-nL—l (pji —P)

==

Zwischen der Varianz des Verstehens eines einzelnen
Wortes und der Varianz der Mittelwerte aus n zufallig zu
Testlisten zusammengestellten Einzelwortern besteht die
Beziehung

Gleichung 13
1
fnz,zuféllig = ;flzl

Die Abbildung 1 zeigt, dass diese Beziehung im Mittel fur
zuféllig aus den Wortern des FBE zusammengestellte
Testlisten mit n=1, 20, 40 erfullt ist. Die dargestellten
Varianzen wurden aus 10° Realisierungen von zuféllig
zusammengestellten Testlisten gemittelt. Sie zeigt aber
auch, dass die Varianzen der konkreten Testlisten des
FBE deutlich von dem mittleren Ergebnis einer zufalligen
Wortzusammenstellung abweichen. Dartber hinaus zeigt
Abbildung 1 erwartungsgema, dass f.” in der Nahe von
p=0% (fast kein Wort wird verstanden) und p=100% (fast
alle Worter werden verstanden) kleiner ist als im mittleren
Bereich um p=50%. Der genaue Verlauf von f* als Funk-
tion von p ist nicht bekannt. Als Ansatz wird hier eine
Parabel

Gleichung 14
2

c
f# = —p(100 - p)

mit einem noch zu bestimmenden Parameter ¢” gewahlt,
so dass sich Gleichung 9 als

Gleichung 15

p(100 —p)
(P — Pmess)® = 2> ————

mit
Gleichung 16
1 1 c?
i n n

schreiben lasst. Wird also in der Methode 3 die Glei-
chung 6 durch Gleichung 15 ersetzt, dann werden sowohl

die Variabilitat des Einzelwortverstehens als auch die
Variabilitat der Testlistenmittelwerte berlcksichtigt.

Der Parameter ¢ wurde aus dem gemessenen Einzelwort-
verstehen p, wie folgt berechnet. Fir jeden der vier ver-

wendeten Pegel werden der Mittelwert P des Einzelwort-
verstehens nach Gleichung 10 und die Varianz f* nach

Gleichung 11 berechnet. Die Werte der vier Paare (P, f;2)
hangen von der Auswahl und von der Wortzusammenstel-
lung der zugrunde liegenden Testlisten sowie von ihrer

Lange n ab. An die vier Wertepaare (@, f;2) wird nach der
Methode der kleinsten Quadrate eine Parabel
CZ
fio =5 P(100 = P) 5ngepasst. Dies liefert den gesuchten
Wert fiir ¢, Drei der so resultierenden Parabeln sind in
der Abbildung 1 eingezeichnet. Mit dem nun bekannten
Wert fiir ¢ wird die effektive Listenlédnge A mit Hilfe von
Gleichung 16 berechnet. Die Tabelle 2 zeigt die Ergebnis-
se flr n=20 und fur n=40. Da der FBE 20 Worter pro
Liste hat, wurden fiir die Berechnungen mit n=40 alle
Kombinationen aus Paaren unterschiedlicher Listen be-

ricksichtigt.

Methode 5: Kritische Differenzen nach Thornton
und Raffin mit variablem Einzelwortverstehen
und variablem Listenverstehen

Durch die Berucksichtigung der Einzelwortvariabilitat
verringert sich die Varianz von Gleichung 4 zu Glei-
chung 5. Es liegt also nahe, die Variabilitat des Listenver-
stehens durch die Ersetzung von Gleichung 5 durch

Gleichung 17
2

Var(Af) = P

zu modellieren.

Kritische Differenzen bei einseitiger
Fragestellung

Bisher wurde das 95%-Konfidenzintervall bei zweiseitiger
Fragestellung betrachtet. Bei der Anwendung des FBE in
der Horgerateanpassung wird jedoch vorausgesetzt, dass
Horgerate das Sprachverstehen verbessern, dass also
bei der zweiten Messung (mit Horgerat) eine hoéhere
Trefferrate erreicht wird als bei der ersten Messung (ohne
Horgerat). Der statistische Test zur Ermittlung eines signi-
fikanten Unterschieds zwischen den beiden Trefferraten
wlrde dann untersuchen, ob die Irrtumswahrscheinlich-
keit fir die Hypothese, dass die zweite Trefferrate groRer
als die erste Trefferrate ist, kleiner als 5% ist. Das ent-
spricht der Grenze des 90%-Konfidenzintervalls. Dies
kann mit den gleichen funf Methoden berechnet werden,
indem z=1,96 durch z=1,645 ersetzt wird. Obwohl die
Fragestellung einseitig ist, werden die Grenzen des 90%-
Konfidenzintervalls flr die zweite Trefferrate der Vollstan-
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Abbildung 1: Varianz der Testlistenmittelwerte der gemessenen Trefferrate als Funktion der Trefferrate p. Die Varianzen wurden
zur besseren Vergleichbarkeit jeweils mit der Wortanzahl n pro Liste multipliziert (siehe Gleichung 13). Die Symbole zeigen die
Varianzen, die sich fuir unterschiedliche Zusammenstellungen der Worter zu Listen ergeben. Fiir jede Zusammenstellung wurde
der Mittelwert (10) der Trefferrate aller beteiligten Worter als Abszissenwert p verwendet. Weil die Messwerte zu vier
unterschiedlichen Pegeln gehoren, gruppieren sich die Symbole um die vier entsprechenden Trefferraten p. Die eingezeichneten
Linien zeigen die angepassten Parabeln nach Gleichung 14. Zur Zuordnung der Zahlenwerte fiir ¢ zu den Zusammenstellungen

siehe Tabelle 2. Der Wert ¢’=0,332 resultiert aus der Anpassung an die Varianz des Einzelwortverstehens (n=1) aller Woérter.

Tabelle 2: Aus dem Einzelwortverstehen ermittelte effektive Wérterzahlen fiir die Listenlangen n=20 und n=40.
Wie in der rechten Spalte angezeigt, wurde die Berechnung von n je einmal fur alle Listen des FBE durchgefiihrt und je einmal
ohne Beriicksichtigung der auffalligen Listen 5, 11, 12, 15. Der Parameter ¢” aus der Gleichung 16 ist zusétzlich angegeben.

n |[n'[2] n ¢? | Zusammenstellung der Listen fiir die Ermittlung von 7
20 29 21,4 | 0,246 | alle 20 Listen

24,4 | 0,129 | alle Listen ohne 5, 11, 12, 15 (16 Listen)
40 58 43,9 | 0,223 | alle Paarkombinationen aus allen Listen

49,8 | 0,114 | Paarkombinationen aus Listen aulRer 5, 11, 12, 15

digkeit halber symmetrisch um die erste Trefferrate ange-
geben.

Kritische Differenzen im Pegelbereich

Mit dem FBE wird das Sprachverstehen flir einen gegebe-
nen Sprachpegel bestimmt und das Konfidenzintervall
fur die Trefferraten angegeben. Die adaptiven Verfahren
wie der Oldenburger Satztest (OLSA, [15]) oder der Got-
tinger Satztest [16] ermitteln dagegen das Signal-Rausch-
Verhaltnis oder den Sprachpegel fir ein gegebenes
Sprachverstehen von zumeist 50% oder auch 80%
(Speech Recognition Threshold, SRT). Die Genauigkeit
der Satzteste beim SRT wird mit ca. +1 dB ([17], [18])
angegeben. Zum Vergleich wurden die mit Methode 5
berechneten Konfidenzintervalle fir die Trefferrate p in
Konfidenzintervalle fur den Sprachpegel L umgerechnet.
Dazu wurde die in [18] gegebene Diskriminationsfunktion
nach dem Sprachpegel aufgeldst:

Gleichung 18

100
In(—-1
n(--1)

L=Lsy—

50 4 - Sso
Far den Pegel L, bei einer Trefferrate von 50% und die
Steigung s, in diesem Punkt wurden die in [11] angege-
benen medianen Werte L, =24,7 dB und s,,=0,045/dB
verwendet.
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Ergebnisse

Vergleich der Berechnungsmethoden

Abbildung 2 zeigt einen Vergleich der Methoden 1-5 flr
das 95%-Konfidenzintervall der zweiten Trefferrate p
bei gegebenem Ergebnis fur die erste Trefferrate p,___,.
Die Grenzen nach Methode 1, die auf dem gleichen
Wortverstehen fur jedes Wort einer Liste beruht, liegen
am weitesten auflen, geben also das breiteste 95%-
Konfidenzintervall an. Durch die Einbeziehung unter-
schiedlichen Wortverstehens in den Methoden 2 und 3
werden die 95%-Konfidenzintervalle schmaler, die Kurven
liegen am weitesten innen. Im letzten Schritt wurde far
die Methoden 4 und 5 die Varianz der Testlisten beruck-
sichtigt, so dass die 95%-Konfidenzintervalle wieder
weiter auBBen liegen und nahezu mit Methode 1 zur De-
ckung kommen. Zwischen den Ergebnissen der Berech-
nungsvarianten nach [5] und [12] bestehen nur geringe
Unterschiede. Dies zeigen die Vergleiche der Grenzen
aus den Methoden 2 und 3 sowie aus den Methoden 4
und 5.

Trefferraten des FBE sind bei 20 Wortern pro Liste nur
in Abstanden von 5% mdglich. Deshalb ist es sinnvoll, die
Grenzen der 95%-Konfidenzintervalle konservativ auf
Vielfache von 5% zu runden. Diese Grenzen fiir n=20 sind
in Tabelle 3 angegeben. In Tab. A. 1 im Anhang 1 befinden
sich die entsprechenden Grenzen fur n=40. Durch die
Rundungen werden die Unterschiede zwischen den Me-
thoden z.T. vergrofert. Sie betragen jedoch sowohl fur
n=20 als auch fir n=40 héchstens 5%. Die einzige Aus-
nahme davon ist die Differenz zwischen den Methoden 1
und 3 bei p=75% flr die untere Grenze und p=25% fur
die obere Grenze bei n=20. Die Differenz nimmt hier
einen Wert von 10% an.

Fur die Methoden 4 und 5 sind in Tabelle 3 und Tab. A. 1
im Anhang 1 zwei Varianten angegeben. Bei der Einbezie-
hung von allen 20 Listen (Bezeichnungen 4 bzw. 5) wurde
n=21,4 verwendet (siehe Tabelle 2). Durch Streichen der
Listen 5, 11, 12 und 15, d.h. nur mit 16 Listen, erhéht
sich die effektive Listenlange auf n=24,4. Die entspre-
chenden Grenzen sind in den Spalten 4/16 bzw. 5/16
angegeben. Durch das Weglassen der vier Listen reduziert
sich die Varianz der Testlisten, so dass die 95%-Konfiden-
zintervalle etwas schmaler werden.

mess2

Vergleich mit Messdaten

Die prozentualen Anteile der Messergebnisse aufRerhalb
der 95%-Konfidenzintervalle sind in Tabelle 1 angegeben.
Das Ziel, dass 5% der Messdaten aufBerhalb des Konfi-
denzintervalls liegen sollten, wird von Methode 1 sowohl
flr Normalhoérende (NH) als auch fur Schwerhérige (SH)
und bei Verwendung von 20 oder 40 Woértern pro Liste
annahernd erreicht. Jedoch bericksichtigt Methode 1
weder die Unterschiede im Verstehen der Worter noch
diejenigen zwischen den Testlisten und Uberschéatzt ten-
denziell die Breite des Konfidenzintervalls. Fur die Metho-
den 2 und 3, die die Unterschiede im Wortverstehen be-

ricksichtigen, liegen ca. 9% der Messwerte aufierhalb
des 95%-Konfidenzintervalls. Die angegebenen Grenzen
sind also zu schmal. Die Methoden 4 und 5 berucksichti-
gen im Gegensatz zu den Methoden 2 und 3 die Variabi-
litat der Testlisten und erreichen das 5%-Ziel in den ver-
schiedenen Messdatenvarianten flr alle 20 Testlisten
bis auf eine maximale Abweichung von 0,5% und fur die
16 Testlisten bis auf eine maximale Abweichung von 1,1%
flr Schwerhorige mit Doppellisten.

Abbildung 3 zeigt die Messdaten zusammen mit den kri-
tischen Differenzen nach Methode 5. Fur eine Trefferrate
von 50% liegt das 95%-Konfidenzintervall zwischen 25%
und 75% (siehe Tabelle 3, Spalten ,5“). Bei Verwendung
von Doppellisten (n=40) reduziert sich das 95%-Konfi-
denzintervall auf den Bereich zwischen 30% und 70%
(siehe Anhang 1 Tab. A. 1, Spalten ,5%).

Einseitige Fragestellung

Im Anhang 1 sind in Tab. A. 2 und Tab. A. 3 die gerunde-
ten 90%-Konfidenzintervalle fur n=20 und n=40 fur alle
Methoden angegeben. Den Prozentsatz der Daten auf3er-
halb dieser Konfidenzintervalle fir NH und SH fir alle
Varianten zeigt Tabelle 4. Das Kriterium fur die Gute der
Berechnungsmethode ist hierbei, dass 10% der Daten
auflerhalb des berechneten Konfidenzintervalls liegen.
Die Ergebnisse entsprechen qualitativ denjenigen in
Tabelle 1. Wahrend die Grenzen nach Methode 1 tenden-
ziell zu breit sind, so dass weniger als 10% der Daten
auBerhalb des 90%-Konfidenzintervalls liegen, fassen
die Methoden 2 und 3 das Intervall zu eng. Mit den Me-
thoden 4 und 5 kénnen die Messergebnisse fur Normal-
hérende und Schwerhdrige besser als mit den Metho-
den 2 und 3 angenahert werden.

Abbildung 4 zeigt entsprechend die Messdaten zusam-
men mit dem 90%-Konfidenzintervall fur Methode 5. Fur
n=20 umfasst das 90%-Konfidenzintervall bei einer
Trefferrate von 50% nach Methode 5 den Bereich zwi-
schen 30% und 70% (siehe Anhang 1 Tab. A. 2). Bei
Verwendung von Doppellisten (n=40) reduziert sich das
90%-Konfidenzintervall an dieser Stelle auf den Bereich
zwischen 35% und 65% (siehe Anhang 1 Tab. A. 3).

Kritische Differenzen im Pegelbereich

Zum Vergleich mit der Genauigkeit von Satztestverfahren
sind in Tabelle 5 die Grenzen der Konfidenzintervalle im
Pegelbereich bei einem Sprachverstehen von 50% und
von 80% fur einzelne Listen (n=20) und Doppellisten
(n=40) angegeben. Die Konfidenzintervalle sind fur n=40
schmaler im Vergleich zu n=20 und fur das 90%-Konfi-
denzintervall schmaler im Vergleich zum 95%-Konfidenz-
intervall. Bei einem Sprachverstehen von 80% sind die
Konfidenzintervalle breiter als bei einem Sprachverstehen
von 50%. Die Breite der Konfidenzintervalle reicht von
+4,0 dB fir n=40 bei einem Sprachverstehen von 50%
(90%-Konfidenzintervall) bis zu £11,3 dB fiur n=20 bei
einem Sprachverstehen von 80% (95%-Konfidenzinter-
vall).
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Abbildung 2: Vergleich der 95%-Konfidenzintervalle fiir die Test-Retest-Reliabilitat fiir Testlisten mit 20 Wortern (oben) und mit

40 Wortern (unten) bei Verwendung der fiinf Berechnungsmethoden. Rechts ist jeweils der mittlere Bereich der linken Abbildungen

fir einen besseren Vergleich vergrofiert dargestellt. Schwarz: Methode 1, dunkelblau: Methode 2, magenta gestrichelt: Methode
3, rot gestrichelt: Methode 4, hellblau: Methode 5.

Tabelle 5: Mit Gleichung 18 berechnete 95%- und
90%-Konfidenzintervalle in dB SPL fir Methode 5 fiir n=20
und n=40 bei Trefferraten von 50% und 80%

n =20 n =40

Sprachverstehen % | unten | oben | unten | oben
95%-Konfidenzintervall

50 17,3 32,0 19,8 29,6

80 25,0 47,6 27,1 40,1
90%-Konfidenzintervall

50 18,7 30,7 20,7 28,7

80 26,1 43,3 27,9 38,5

Diskussion

Mit der Annahme eines Bernoulli-Experiments fiir das
Sprachverstehen mit unterschiedlichem Wortverstehen
innerhalb der Testlisten wurden mit Hilfe der verallgemei-
nerten Binomialverteilung die 90%- und die 95%-Konfi-
denzintervalle modelliert. Die Methoden von Thornton
und Raffin [5] und Altman et al. [12] flhrten dabei zu

ahnlichen Ergebnissen. Diese beiden Methoden wurden
durch zusatzliche Berlcksichtigung der Testlistenvarianz
erweitert. Damit erfullen sie die Kriterien, dass ca. 5%
bzw. 10% der Messdaten auferhalb der Grenzen der
berechneten Konfidenzintervalle liegen.

Je nach Variante (einzelne Listen oder Doppellisten, 90%-
oder 95%-Konfidenzintervall, alle 20 oder nur 16 ausge-
wahlte Testlisten) haben die Konfidenzintervalle bei einer
Trefferrate fur die erste Messung p,....,=50% eine Breite
von +15% bis +25%. Die Hilfsmittelrichtlinie [4] fordert
eine Verbesserung von mindestens 20 Prozentpunkten
fUr eine Horgerateversorgung im Vergleich zur unversorg-
ten Messung. Bei einer Trefferrate von p,...,=50% flr die
erste Messung ist eine Verbesserung um 20 Prozentpunk-
te in der zweiten Messung nur bei Nutzung von Doppellis-
ten statistisch signifikant. Bei Verwendung von 20 W6ér-
tern pro Liste ist eine Erhdhung der Trefferrate um 20
Prozentpunkte durch die Horgerate statistisch nicht signi-
fikant, da die Irrtumswahrscheinlichkeit fir die Entschei-
dung, dass durch die Horgerate das Sprachverstehen
verbessert wird, bei mehr als 5% liegt. Damit aus einem
Unterschied von 20 Prozentpunkten eine signifikante
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Tabelle 3: Grenzen der 95%-Konfidenzintervalle fur die Trefferrate der zweiten Testliste p

erste Testliste p

mess1

bei gegebener Trefferrate fur die

mess2

bei n=20. Die Grenzen ergeben sich nach den Methoden 1-5, siehe Text. Die genau berechneten Werte

(siehe Abbildung 2) wurden in der Tabelle konservativ auf Vielfache von 5% gerundet.

95%-Konfidenzintervall p,ess2 in %

Grenzen unten oben

Methode |, 2 3 4 [an6| 5 |516 | 1 2 3 4 |an6| 5 |516
pmessll%

0 0| o 0 0 0 0 o 10 10| 10] 15] 15| 10| 10
5 0] o 0 0 0 0 o] 25| 20| 20| 25| 25| 25 | 25
10 0| o 0 0 0 0 o] 35| 30| 3| 3] 30| 35| 30
15 5| 5 5 0 0 5 5 | 40| 35| 35| 40 | 40 | 40 | 40
20 5| 5 5 5 5 5 5 | 45 | 40| 40 | 45| 45 | 45 | 45
25 5 10| 10| 5 5 5 5 | 55| 50 | 45 | 50 | 50 | 50 | 50
30 10 [ 10 [ 10 [ 10| 10 ] 10| 10| 60| 55| 55| 55| 55 | 60 | 55
35 10 [ 15 [ 15 [ 10| 15[ 10 | 15 | 65| 60| 60 | 60 | 60 | 65 | 60
40 15 [ 20 20| 15| 15[ 15 | 15| 70| 65| 65| 65| 65 | 70 | 65
45 20 [ 25 [ 25 | 20 | 20 [ 20 [ 20 | 75| 70| 70| 70| 70| 70 | 70
50 25 | 25 | 30 | 25 | 25 | 25 | 25 | 75| 75| 70| 75| 75| 75 | 75
55 25 [ 30 [ 30 | 30 | 30 [ 3 [3 | s8] 75| 75| 80| 80 | 80 | 8o
60 30 | 35 | 35 | 35 | 35 | 30 | 35 | 85| 80| 80| 85 | 85 | 85 | 85
65 35 | 40 | 40 | 40 | 40 | 35 [ 40 | 90| 85| 85| 90 | 85 | 90 | 85
70 40 | 45 | 45 | 45 | 45 | 40 | 45 | 90| 90 | 90 | 90 | 90 | 90 | 90
75 45 | 50 | 55 | 50 | 50 | 50 | 50 | 95| 90 | 90 | 95 | 95 | 95 | 95
80 55 | 60 | 60 | 55 | 55 | 55 | 55 | 95| 95 | 95 | 95 | 95 | 95 | 95
85 60 | 65 | 65 | 60 | 60 | 60 | 60 [ 100 | 95 | 95 | 100 | 100 | 95 | 100
90 65 | 70 | 70 | 65 | 70 | 65 | 70 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100
95 75 | 80 | 80 | 75 | 75 | 75 | 75 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100
100 90 | 90 | 90 | 85 | 85 | 90 | 90 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100

Verbesserung gefolgert werden kann, musste sowohl die
unversorgte als auch die versorgte Kondition mit Doppel-
listen ermittelt werden. Bei Verwendung von Einzellisten
kann erst ab einer Trefferrate fur die erste Messung von
75% eine Verbesserung um 20 Prozentpunkte in der
zweiten Messung als signifikant unterschiedlich angese-
hen werden.

Zur Reduktion der Konfidenzgrenzen konnte auf die
Nutzung derjenigen vier Testlisten, die in Baljic et al. [11]
auffallig waren, verzichtet werden, sodass sich die Test-
listenvarianz verringert. Allerdings besteht keine Gewahr
dafur, dass bei SH, in anderen deutschsprechenden Re-
gionen oder in anderen Messkonfigurationen (z.B. im
Storgerausch), die gleichen vier Testlisten zu auffallig
abweichenden Trefferraten fuhren. Ein Indiz fir Abwei-
chungen in den auffalligen Testlisten konnte sein, dass
die aus den Messdaten der 16 ausgewahlten Listen fur
die Gruppe der SH ermittelten Konfidenzintervallgrenzen
tendenziell etwas zu weit gefasst sind, so dass geringflgig
weniger als die angestrebten 5% bzw. 10% der Messdaten
auBerhalb der Konfidenzintervalle liegen. Auch bei Ver-
wendung aller 20 Testlisten kann die Testlistenvarianz,
die zur Modellierung aus den Messdaten der NH gewon-
nen wurde, bei verschiedenen Probandengruppen oder
Messkonfigurationen unterschiedlich sein und zu
schmaleren oder breiteren Konfidenzintervallen fuhren.

FUr die Messdaten der SH konnte jedoch die Aussage
von Dillon [9] bestatigt werden, dass SH die gleiche Test-
Retest-Reliabilitat aufweisen wie Normalhdrende.

Der Vergleich der Messergebnisse mit den modellierten
Konfidenzgrenzen bestatigt ebenfalls die Schlussfolge-
rung von Dillon [9], dass die Grenzen von Thornton und
Raffin [5] nach Methode 1, also bei Verwendung der
einfachen Binomialverteilung, relativ gut die gemessene
Test-Retest-Reliabilitdt nachbilden kdnnen. Diese Grenzen
wurden bereits fur den FBE von Winkler und Holube [7]
flr n=20 angegeben. Durch die Verwendung der allgemei-
nen Binomialverteilung bei den Methoden 2 und 3 werden
die Konfidenzintervalle schmaler, nach Berlcksichtigung
der Testlistenvarianz bei den Methoden 4 und 5 jedoch
wieder breiter, so dass annahernd die Grenzen von Me-
thode 1 erreicht werden. Dabei ist jedoch zu berlcksich-
tigen, dass die von Dillon [9] diskutierte Variabilitat zwi-
schen den Probanden in der vorliegenden Untersuchung
nicht integriert wurde. Ein méglicher Grund fur die Ver-
nachlassigbarkeit der Probandenvarianz kénnte der Ver-
gleich mit Wiederholungsmessungen zum gleichen Termin
sein, so dass nur die Kurzzeit-Reliabilitat fur Test und
Retest Uberpruft wurde. Diese vermutlich kleine intraindi-
viduelle Varianz der Probanden innerhalb eines Termins
liegt moglicherweise unterhalb der Testlistenvarianz, so
dass sie hier vernachlassigt werden kann. Nicht unter-
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Abbildung 3: Datenpunkte (blau) und 95%-Konfidenzintervall (magenta) fiir Testlisten mit 20 Woértern (oben) und mit 40 Wortern
(unten) fiir Normalhorende (links) und Schwerhérige (rechts) bei Verwendung von Methode 5 und zweiseitige Fragestellung.

Tabelle 4: Anzahl der verwendeten Datenpunkte und Prozentsatz der Daten aufRerhalb des 90%-Konfidenzintervalls
Angaben fiir Normalhérende (NH) und Schwerhdrige (SH) mit n=20 und n=40 Wértern pro Liste fir die Methoden 1-5

Methoden
1 2 3 4 4116 5 5/16
NH Datenpunkte 3.200 3.200 3.200 3200 | 2034 | 3200 | 2034
n=20 % 8,9 17,1 17,0 11,0 9,5 9,4 8,5
SH Datenpunkte 800 800 800 800 507 800 507
n =20 % 9,1 16,6 16,6 9,9 8,9 9,3 8,1
NH Datenpunkte | 4.800 4.800 4.800 4.800 1.890 | 4.800 | 1.890
n =40 % 8,8 16,3 16,4 11,3 9,0 10,7 8,4
SH Datenpunkte 1.200 1.200 1.200 1.200 465 1.200 465
n =40 % 9,3 15,3 15,4 11,6 11,6 11,1 11,4
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Abbildung 4: Datenpunkte (blau) und 90%-Konfidenzintervall (magenta) fiir Testlisten mit 20 Woértern (oben) und mit 40 Woértern
(unten) fiir Normalhérende (links) und Schwerhdérige (rechts) bei Verwendung von Methode 5 und einseitige Fragestellung.

sucht wurde die Reliabilitat Gber einen langeren Zeitraum,
d.h. Gber mehrere Termine, die sich durch die variable
Tagesform der Probanden andern kdnnte. Ein anderer
Erklarungsansatz fur die Vernachlassigbarkeit der Proban-
denvarianz koénnte darin liegen, dass individuelle Unter-
schiede nicht genligend berucksichtigt wurden [9]: Zur
Modellierung der verallgemeinerten Binomialverteilung
wurden nur die Mittelwerte im Sprachverstehen fur die
einzelnen Worter verwendet. Fur einzelne Probanden
kann sich das Sprachverstehen der Worter noch deutli-
cher unterscheiden, so dass die Methoden 2 und 3 zu
noch schmaleren Konfidenzintervallen fihren wirden.
Dann ware eine zusatzliche Varianzquelle, z.B. die intrain-
dividuelle Varianz, notwendig, um die zu den Messdaten
passenden Konfidenzintervalle zu modellieren.

Zum Vergleich mit den Satztestverfahren wurden die
Konfidenzintervalle von Methode 5 flr Trefferraten von
50% und 80% in Konfidenzintervalle fur den Sprachpegel
transformiert. Bei Verwendung von Einzellisten (n=20)
bei einem Sprachverstehen von 50% hat das 90%-Konfi-
denzintervall eine Breite von +6 dB. Das Konfidenzinter-
vall fir den FBE ist damit wesentlich breiter als die Kon-

fidenzintervalle fur die adaptiven Satzteste mit ca. +1 dB
([17], [18]). HOrgerate mussten den Sprachpegel fur ein
Sprachverstehen von 50% um mehr als 6 dB verbessern,
um einen signifikanten Effekt zu erzielen. Wenn das
Horgerat den Sprachpegel z.B. nur um 3 dB verbessern
wlrde, dann wirden die Satzteste zwar zu einem signifi-
kanten Unterschied und damit zu einem Wirksamkeitsun-
terschied fihren, jedoch nicht der FBE. Dieses Ziel von
einer Verbesserung um mehr als 6 dB erscheint fir das
Sprachverstehen in Ruhe leicht erreichbar. Ob jedoch
diese Anforderung auf eine Verbesserung von 6 dB im
Signal-Rausch-Verhaltnis fir den FBE im Stérgerausch
Ubertragen werden kann, ist noch ungeklart. Im Storge-
rausch werden zwar die gleichen Listen mit n=20 bzw.
n=40 Wortern verwendet, die Varianz im Wortverstehen
und im Listenverstehen kann sich jedoch von dem FBE
in Ruhe unterscheiden, so dass sich abweichende Konfi-
denzgrenzen ergeben konnen.
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Schlussfolgerungen

¢ Kritische Differenzen kbnnen allein aus der Anzahl der
Messitems mit Methode 1 von Thornton und Raffin
relativ gut abgeschatzt werden.

¢ Bei weiteren Kenntnissen lber den Sprachtest zur
Verteilung des Verstehens einzelner Items und der
Varianz der Testlisten bieten die Methoden 4 und 5
eine genauere Modellierung der Test-Retest-Reliabili-
tat.

* Bei Publikation von Sprachtestergebnissen sollten die
Konfidenzintervallgrenzen immer mit angegeben wer-
den. Dabei ist zu beachten, ob es sich um eine einsei-
tige oder eine zweiseitige Fragestellung handelt.
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Modeling and verifying the test-retest reliability of the
Freiburg monosyllabic speech test in quiet with the
Poisson binomial distribution

Research Article

Abstract

The test-retest reliability of the Freiburg monosyllabic speech test was
modeled using different methods. The results were compared to
measurements from listeners with and without hearing impairment.
The methods are based on the models of Thornton and Raffin as well
as Altman et al. Both papers took into account differences in word re-
cognition within the test lists by applying the Poisson binomial distribu-
tion and included the variance of the test-list results. The methods allow
calculating the bounds of the 90% and 95% confidence intervals when
using test lists with 20 words and double lists with 40 words. The data
in the current report confirm these bounds. The confidence intervals
are broadest for speech recognition scores of 50%. At this score and
for test lists with 20 words, the 90% confidence interval has a width of
+20%, corresponding to £6.0 dB, and the 95% confidence interval has
a width of +25%, corresponding to +7.4 dB. Thus when evaluating
hearing-aid fittings, only differences exceeding this range can be re-
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garded as significantly different.
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distribution, test-retest reliability, confidence

Introduction

Inissue 1/2018, modeling of the reliability of the Freiburg
monosyllabic test (FBE) [1] in quiet with the Poisson bino-
mial distribution was presented [2], [3]. The use of this
distribution allows attention to differences in word recog-
nition within a test list. This results in a smaller confidence
interval for the measurement results than when using
the simple binomial distribution that assumes the same
probability of recognition for each word in a list. The
variance of the Poisson binomial distribution for 20-word
test lists could be approximated by the variance of a
simple binomial distribution based on 29-word test lists
with the same degree of word recognition.

The studies in Holube et al. [2], [3] were limited to the
calculation of the 95% confidence interval for the devi-
ation from the true value of the measured value for a test
list and, alternatively, for the deviation of the true value
from the measured value for a test list. However, the
published confidence intervals are not applicable for es-
timating test-retest reliability or to studies with two test
lists used to compare two measurement conditions. Ex-
actly this case exists when verifying hearing aids or other
therapeutic treatments. The results of two measurements
(e.g., with and without hearing aids), i.e. two scores, are
compared, and the success of the treatment is derived
from the difference between the two scores. The guideline

for assistive devices (Hilfsmittelrichtlinie in German) [4]
requires, e.g., for the FBE in quiet, an improvement in
speech recognition of at least 20 percentage points with
hearing aids as compared to the condition without hearing
aids.

Thornton and Raffin [5] calculated the 95% confidence
interval for the difference between two measurements
by transforming the scores into a scale with homogeneous
variance for all test results and then adding the variances
of the two test results. Carney and Schlauch [6] essen-
tially confirmed the results of this method using a differ-
ent approach. They calculated the variance of the differ-
ence between two scores assuming binomially distributed
scores. For each value for the score from the first mea-
surement, they considered all possible score values for
the second measurement. Results using the method of
Thornton and Raffin [5], which requires the same recog-
nition probability for all 20 words of a test list, were given
by Winkler and Holube [7] based on Steffens [8] and
compared with results of repeated measurements.

On the one hand, Dillon [9] argued that if test lists are
equally recognizable and the listeners always behave
similarly, and assuming the same recognition probability
for each word, the width of the 95% confidence interval
for the test-retest condition is overestimated when using
the method of Thornton and Raffin [5]. This assumption
is supported by the analysis in Winkler and Holube [7]
since only 3.2% of the measurement data, i.e. less than
the expected 5%, were outside the confidence interval
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according to Thornton and Raffin [5]. On the other hand,
Dillon [9] pointed out that Thornton and Raffin's [5]
method can nevertheless be used to estimate the 95%
confidence interval, since two effects cancel each other
out: Considering different word recognition and applying
the Poisson binomial distribution according to Hagerman
[10], the 95% confidence intervals become narrower. By
intra-individual variability (e.g., by attention fluctuations),
especially with a longer time interval between the mea-
surements, they become wider again. As an additional
source of variance, Dillon [9] pointed out possible differ-
ences among test lists. In speech audiometry, in contrast
to Winkler and Holube [7], the same test lists are gener-
ally not used in repeated measurements. The 95% con-
fidence interval for the test-retest reliability widens when
using different test lists, due to the different mean scores
of the test lists.

For the present analysis, measurements from Baljic et
al. [11] and Holube et al. [2], [3], which for each subject
included the results of five test lists at each of four levels,
were interpreted in terms of a test-retest experiment, and
the test-retest reliability was evaluated. All measurements
were performed within one session. Therefore, only the
short-term test-retest reliability was investigated, but not
the test-retest reliability over a longer period of time that
according to Dillon [9], would probably result in broader
confidence intervals. For comparison with the measure-
ment data, the bounds for the 95% and the 90% confi-
dence intervals were modeled using different methods.
The methods are based on the Poisson binomial distribu-
tion used in Holube et al. [2], [3]. Additionally, the
variability of the test lists was modeled. Intra-individual
variances of the participants were neglected due to the
short time intervals between the measurements.

Methods

Experimental data

The measurement methods are summarized here only
briefly. For a detailed description refer to Holube et al.
[2], [3].

In 80 young participants having normal hearing abilities
(hereinafter named normal-hearing participants), speech
recognition was determined as the percentage score for
the Freiburg monosyllables in quiet and at four levels
(17.5, 23.5, 29.5, and 35.5 dB SPL), with each of five
test lists comprising 20 words (n=20). In 40 older parti-
cipants with hearing impairment (hereinafter named
hearing-impaired participants), the levels 65, 80, 90, and
95 dB SPL were used in the same procedure. However,
only 65 and 80 dB SPL were included in the analysis,
because at the two higher levels, many scores achieved
100%. All measurements of a given participant were
performed within one session.

The five fixed-level test-list hit rates for each participant
were interpreted as test-retest combinations in pairs. The
pairs each consisted of a presented test list and another,

subsequently presented, list, i.e. (1; 2), (1; 3), (1; 4),
(1;5),(2; 3),(2;4), (2; 5), (3; 4), (3; 5), (4; B). This result-
ed in 3,200 test-retest pairs for the normal-hearing and
800 test-retest pairs for the hearing-impaired participants.
The number of test-retest pairs decreased when the
conspicuous test lists of Baljic et al. [11] were excluded
(see Table 1). In another variant, two test lists each with
double lists of =40 words were formed. For the analysis
of test-retest reliability, all double lists were combined
into test-retest pairs so that no single list was duplicated,
i.e. (1+2; 3+4), (1+2; 3+5), (1+2; 4+5), (1+3; 2+4), (1+3;
2+5), (1+3; 4+5), (1+4; 2+3), (1+4; 2+5), (1+4; 3+5),
(145; 2+3), (145; 2+4), (1+5; 3+4), (2+3; 4+5), (2+4;
3+5), and (2+5; 3+4). This resulted in 4,800 test-retest
pairs for the normal-hearing and 1,200 test-retest pairs
for the hearing-impaired participants when all 20 test
lists were used. As a variant, the conspicuous test lists
of [11] were also excluded for these double lists (see
Table 1).

Calculation methods

For a given percentage score p_., (test), the question
was: In which critical range did the retest percentage
score p, ..., lie, so that the difference p, ...~ P, ..., for a two-
sided test was not significantly different from zero at the
a=5% level. A two-sided test means that the retest score
may be less than or greater than the first score. Thus
2.5% of the retest scores are below and 2.5% of the retest
scores are above the 95% confidence interval around the
first score. Different methods exist in the literature for
calculating the 95% confidence interval, two of which
(Thornton and Raffin [5] and Altman et al. [12]) are con-
sidered in the current contribution. Both methods were
first reproduced and then applied to the available meas-
urement data with n=20 and n=40 words per test list (i.e.
simple test lists and double lists). Afterwards, modifica-
tions of these methods are presented that took into ac-
count the variability of single word recognition, as well as
the variability of the mean recognition of different test
lists.

Method 1: Critical differences according to
Thornton and Raffin

Thornton and Raffin [5] proposed calculating a 95%
confidence interval for the assessment of test-retest reli-
ability by the following method: The number X of correct
responses for n presented words in a test list is con-
sidered to be a random variable. It is assumed to be bi-
nomially distributed with B(n,p,X=k). Here p is the prob-
ability that one word in the list will be correctly recognized.
Here and below, probabilities are given in percent. The

np
100

100X
in percent (score) is the random variable Pmess = ——. Its
expected value is E(p_._)=p and its variance is

expected value of X is thus E(X) = — . Speech recognition

mess)

. This variance reaches its

Var(Pmess) = 0% = —p(10:—p)
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Table 1: Number of data points and percentage of data outside the calculated 95%-confidence intervals
Results for normal-hearing (NH) and hearing-impaired (HI) participants with n=20 and n=40 words per test list for the methods

1-5
Methods
1 2 3 4 4/16 5 5/16
NH Data points 3,200 3,200 3,200 3,200 2,034 3,200 2,034
n=20 % 4.8 8.7 9.4 5.4 45 5.4 4.4
HI Data points 800 800 800 800 507 800 507
n=20 % 49 8.9 9.3 5.3 5.1 5.0 47
NH Data points 4,800 4,800 4,800 4,800 1,890 4,800 1,890
n =40 % 46 9.2 9.0 5.1 4.3 5.1 42
HI Data points 1,200 1,200 1,200 1,200 465 1,200 465
n =40 % 3.9 9.5 8.9 45 3.9 47 3.9
maximum at p=50%. At the borders p=0 and p=100%, with
the variance is zero. Equation 4
For the test-retest reliability, estimating a confidence in- 2
terval for the difference p__.-p___ of two scores is of Var(46) = nt 1l

interest. For this purpose, the random variables X, and
X, are first transformed (according to Equation 3 in [5])
using Equation 1 to an angle 6(X,n).

Equation 1

/ X fX +1
6(X,n) = sin™! m-l— sin™? Tl_+1

The random variable 6 thus defined has approximately a
variance Var(6) that is independent of p. Thornton and

Raffin [5] chose the approximations Var(6) = ﬁ for
2

1
n>50 and Yar(®) =777 for 10<n<50. The two random
variables 6,=6(X,n) and 6,=6(X,,n) have the same vari-
ance Var(0) within this approximation. Assuming that 8,
and 6, are statistically independent, the variance of the
random variable A6=6,-6, is the sum of the variances,
i.e. Var(AB)=2Var(6). For AB, a normal distribution with
the variance 2Var(8) is assumed. The 95% confidence
interval for 6, at the score p thus results in

mess1

61 £ 1,96,/Var(A6) The thus calculated 6, bounds of the
95% confidence interval are transformed back to X,

100X,
n

bounds to obtain the p

_ 100X, . . . .
and Pmess2 = —— indicate the scores in the test and in

the retest measurement, respectively, this method can
be summarized as follows:

bounds. ThUS, if Pmess1 =

mess2

Equation 2

100
pmessZ, lower bound— TG_I (9(X1: TL) - 1,96 Y Var(AB ,n)

Equation 3

100
Pmess2, upperbound™= Te_l (Q(Xlr n) + 1,96 AY) Var(AB ’ n)

These bounds were calculated for all scores p,.., of in-
terest between O and 100%. The inverse function
X=67(6,n) of Equation 1 was calculated numerically.

Method 2: Critical differences according to
Thornton und Raffin, with variable word
recognition

If the individual words of a test list are recognized differ-
ently, the same recognition probability p for each word is
no longer sufficient for the description. Each word has its
own recognition probability, and the binomial distribution
is replaced by the Poisson binomial distribution [10]. In
order to consider the narrowing of the distribution of X in
the Poisson binomial distribution relative to the simple
binomial distribution, the variance of 6 is now set to
1 1

Var(6) = n'+1 instead of n+1. The value for n'is taken
from [2], [3], hence, n'=29 for n=20 and n'=58 for n=40.
Thus, method 2 is described by Equation 2 and Equation
3 together with

Equation 5

Var(A9) = 11

instead of Equation 4.

Method 3: Critical differences according to
Altmann et al., with variable word recognition

Altman et al. [12] recommended an approach that corres-
ponds to method 10 of [13]. This method will initially be
presented unchanged. Then it is modified to take into
account the variability of word recognition within a test
list.
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If a percentage score p, . for a single test list was
measured, the 95% confidence interval for the true value
pis in question. Wilson [14] made the following approach:

Equation 6

- pmess)2 = z? p(100 - p)
n

with z=1,96. This is a quadratic equation for p. Its solu-
tions u and o specify the lower and upper bounds, respec-
tively, of the required confidence interval (see [2], [3]). If
there are two hitrates p,.., and p,...,, then the associated
lower bounds u, and u, and the upper bounds o, and o,
result. According to [12], the significance of the difference
Presss—Prese> 1S @SS€SSEd as follows: If the first score p, .,
is greater than the second score p, ..,, then to be signifi-
cantly different at the 5% level, the difference p,....,-p
of the two scores must be larger than

mess2

Equation 7
6y = \/(pmessl - u1)2 + (Pmessz — 02)2 .

To calculate the 95% confidence interval for the differ-
ence between the two scores, the variance for the higher
score is added downwards and the variance for the lower
score is added upwards. For the other case, namely that
the second score is larger than the first score, the differ-
eNnce P, ...,~ P MUst be correspondingly larger than

Equation 8
6o = \/(pmessl —01)% + (Pmess2 — U2)? -

For each of the values of p__, of interest between O and
100%, this method provides a 95% confidence interval
for the difference p,..,—P,....- FOr a given p___, (test), the
score p,..., (retest) lies with a probability of 95% between
P...-0,and p . +0,. The six equations, i.e. the equations
for u,, u, 0,, and o, and the Equation 7 and Equation 8,
must be solved for a given p,..,. There is no closed solu-
tion. Therefore, the equations were solved numerically
by fixed point iteration.

The calculation method described so far is based on the
same single-word recognition within a test list. The vari-
ability of the single-word recognition leads to a reduction

. p(100-p) . . )
of the variance — ,, on the right side of Equation 6,
as already described for method 2. This is now taken into
account by replacing n by n'. The value for n' is taken
again from [2], [3], i.e. n'=29 instead of n=20 and n'=58
instead of n=40.

Method 4: Critical differences according to
Altmann et al., with variable word recognition
and variable test list recognition

Starting from variable single-word recognition under the
same conditions, in a speech test, the mean scores of
the lists vary due to different word compositions of lists.
If the test-list mean value for each test list could be ex-
actly determined under given measurement conditions,
this mean value would have a variance f’. This depends
on the number n of words per test list and on the true
value p. This variance contributes to the uncertainty of
the true value of p in Equation 6. Thus, taking into ac-
count both variable single-word recognition (replacing n
by n') and variable test-list recognition (adding fn2 to the
variance of p), Equation 6 becomes:

Equation 9

- pmess)2 = z? (W + er2>

with z=1,96. If the variance ff is known, the further steps
of the method according to [12], as described for
method 3, can be carried out.

To determine ff, the sample variance of the measured
test list mean values is calculated. n, test lists of n words
are considered with the single-word recognition p,, i=1...n,
j=1...n,. The percentage score of the test list j is thus the

_1lyn .
mean value Pj = ;Zi=1 Pji . With the scores averaged
over all words in all test lists

Equation 10
nL
_ 1 Z
p=— Dj
ng =

the sample variance f.° of the test list means is:

Equation 11

ny
=5~
m— (rj — D)
1 .

j=

f=

The variance of single-word recognition is

Equation 12

2 1 ii =\ 2
fl_n-nL—l (Pji D)

=i=1

The relationship between the variance of the recognition
of a single word and the variance of the mean value of n
words randomly assembled into test lists is
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Figure 1: Variance of the test-list mean values as a function of the score p. To improve comparability, the variances were
multiplied by the number of words n per test list (see Equation 13). The symbols show the variances for different combinations
of words in test lists. For each combination, the mean score (10) of all words involved is used as the abscissa p. Since the scores
belong to four different sound pressure levels, the symbols are grouped around the four respective mean scores p. The plotted
lines show the fitted parabolas according to Equation 14 To relate the values for ¢’ to the combinations, see Table 2. The value

¢=0.332 results from fitting to the variance of single-word recognition scores (n=1) of all words.

Equation 13

2 — 2
fn,random - Hfl )

Figure 1 shows that this relationship is satisfied for ran-
domly composed test lists with n=1, 20, 40 from the
words of the FBE. The variances shown were averaged
out of 10° realizations of randomly assembled test lists.
However, the variances of the specific test lists of the
FBE deviate significantly from the average result of a
random combination of words. In addition, Figure 1
shows, as expected, that ff is smaller in the vicinity of
p=0 (almost no word is understood) and p=100% (almost
all words are understood) than it is in the middle range
around p=50%. The exact dependence of ff as a function
of pis unknown. The approach chosen here is a parabola

Equation 14
2

c
fié = —p(100 —p)

with a parameter ¢® to be determined. Thus Equation 9
can be written as

Equation 15

p(100 —p)
(- pmess)2 =z2 ——=

with

Equation 16
1 1 ¢
i n n.

If, in method 3, Equation 6 is replaced by Equation 15,
then both the variability of the single-word recognition
and the variability of the test-list mean values are taken
into account.

The parameter ¢® was calculated from the measured
single-word recognition p, as follows. For each of the four
levels used, the average P of single-word recognition was
calculated according to Equation 10 and the variance of
f ? according to Equation 11. The values of the four pairs

@ D) depend on the selection of the test lists and the
word composition of the test lists and on the test-list

length n. For the four pairs of values (@, /i), a parabola

2

2 = —p(100 — p) was fitted according to the method
of least squares. This yielded the value for ¢?. Three of
the resulting parabolas are shown in Figure 1. With the
now-known value of ¢, the effective list length n was
calculated using Equation 16. Table 2 shows the results
for n=20 and for n=40. Since the FBE has 20 words per
list, for calculations with n=40, all combinations of pairs
of different lists were considered.
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Table 2: Effective number of words calculated from the recognition of single words for the test-list lengths n=20 and n=40
As shown in the right column, /i was calculated for all test lists of the Freiburg monosyllabic speech test and, additionally, with
the exclusion of the outlier test lists 5, 11, 12, and 15. The parameter ¢’ from Equation 16 is also given.

n n' [2] n c? Compilation of the lists to determine 7
20 29 21.4 |0.246 | all 20 test lists

244 |0.129 | all test lists without 5, 11, 12, 15 (16 remaining test lists)
40 58 43.9 |0.223 | all paired combinations out of all test lists

49.8 |[0.114 | all paired combinations without test lists 5, 11, 12, 15

Method 5: Critical differences according to
Thornton and Raffin, with variable word
recognition and variable test-list recognition

To incorporate single-word variability, the variance in
Equation 4 decreases to that in Equation 5. Consequently,
the variability of test-list recognition is now included by
replacing Equation 5 with

Equation 17
2
n+1.

Var(A9) =

Critical differences in a one-sided test

So far, the 95% confidence interval has been considered
for two-sided tests. However, when using the FBE in
hearing-aid fitting, it is assumed that hearing aids improve
speech recognition, i.e. that a higher score is achieved
in the second measurement (with hearing aids) than in
the first measurement (without hearing aids).

The statistical test for determining a significant difference
between the two scores would then examine whether the
error probability for the hypothesis that the second score
is larger than the first score is less than 5%. This corres-
ponds to the bounds of the 90% confidence interval and
can be calculated using the same five methods by repla-
cing z=1,96 with z=1,645. Although the problem is one-
sided, for the sake of completeness, the limits of the 90%
confidence interval for the second score are given sym-
metrically around the first score.

Critical differences in the level domain

The FBE determines speech recognition for a given
speech level. Its accuracy is provided by the correspond-
ing confidence interval for percentage scores. In contrast,
adaptive methods such as the Oldenburg sentence test
(OLSA, [15]) or the Goéttingen sentence test [16] deter-
mine the signal-to-noise ratio or speech level for a given
speech recognition score of (mostly) 50%, or even 80%
(Speech Recognition Threshold, SRT). The accuracy of
the sentence tests in the SRT is given as approx. +1 dB
([47], [18]). For comparison, the confidence intervals for
the percentage score p obtained from method 5 were
converted into confidence intervals for the speech level

L. For this purpose, the discrimination function given in
[18] was solved for the speech level:

Equation 18

100
In(—-1
n(=-— 1)

L=Lgy—
For the level L., at p=50% and the slope s, at this point,
the median values L_=24.7 dB and s,,=0.045/dB given
in [11] were used.

Results

Comparison of calculation methods

In a comparison of the results from methods 1-5,
Figure 2 shows the 95% confidence interval of the second
percentage score p, .., » given the value for the first per-
centage score p,...,- The bounds from method 1, which
are based on the same word recognition for each word
in a test list, are farthest out, indicating the widest 95%
confidence interval. By including variable word recognition
in methods 2 and 3, the 95% confidence intervals become
narrower, the curves are closest to the center. In meth-
ods 4 and 5, the variability of the test lists was taken into
account. Thus, the 95% confidence intervals are again
farther outside and almost coincide with those of
method 1. There are only minor differences between the
results of [5] and [12]. This is reflected in Figure 2, in
which the bounds from methods 2 and 3, and from
methods 4 and 5, lie close together.

Percentage scores of the FBE with 20 words per test list
are possible only at intervals of 5%. Therefore, it is useful
to conservatively round the bounds of the calculated 95%
confidence intervals to multiples of 5%. These bounds
for n=20 are given in Table 3. Tab. A. 1 in the
Attachment 1, contains the corresponding bounds for
n=40. The rounding partially increases the differences
between the methods. However, the differences are at
most 5% for both n=20 and n=40. The only exception is
the difference between methods 1 and 3 at p=75% for
the lower bound and p=25% for the upper bound at n=20,
where the difference is 10%.

For methods 4 and 5, two variants are given in Table 3
and Tab. A. 1 in the Attachment 1. When including all 20
test lists (designations 4 and 5), N'=21.4 was used (see
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Table 2 ). By omitting lists 5, 11, 12, and 15, i.e. with only
16 test lists, the effective list length increases to N=24.4.
The corresponding bounds are given in columns 4/16
and 5/16. Omitting these four test lists reduces the
variance of the test lists, and, consequently, the 95%
confidence intervals become somewhat narrower.

Comparison with measurement data

The percentages of the measurements outside the 95%
confidence intervals are given in Table 1. The goal that
5% of the measurement data should be outside the con-
fidence interval is closely approached by method 1 for
both normal hearing (NH) and hearing-impaired (HI) par-
ticipants and when using 20 or 40 words per test list.
However, method 1 does not take into account the differ-
ences in word recognition, nor those among test lists,
and thus tends to overestimate the width of the confi-
dence interval. For methods 2 and 3, which account for
differences in word recognition, approximately 9% of the
measurements are outside the 95% confidence interval.
The specified bounds are therefore too narrow. Methods 4
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Figure 2: Comparison of the 95%-confidence intervals for test-retest reliability for test lists with 20 words (top) and with 40
words (bottom) when applying the five calculation methods. To improve comparability, the right side shows an enlargement of

the central sector of the left figures, respectively. Black: method 1, dark blue: method 2, magenta dashed: method 3, red
dashed: method 4, light blue: method 5.

N
o

and 5, in contrast to methods 2 and 3, take the variability
of the test lists into account and achieve the 5% target
in the various measurement data variants for all 20 test
lists up to a maximum deviation of 0.5%, and for the
16 test lists up to a maximum deviation of 1.1% for the
hearing-impaired participants with double test lists.
Figure 3 shows the measurement data, together with the
critical differences according to method 5. For a percent-
age score of 50%, the 95% confidence interval lies
between 25% and 75% (see Table 3, columns ,5%). When
double test lists are used (n=40), the 95% confidence
interval is reduced to 30 % and 70 % (see Tab. A. 1,
columns ,5“ in the Attachment 1).

One-sided test

In the Attachment 1, Tab. A. 2 and Tab. A. 3 show the
rounded 90% confidence intervals for n=20 and n=40
for all methods. The percentage of data outside of these
confidence intervals for NH and Hl for all variants is shown
in Table 4. The criterion for the quality of the calculation
method is that 10% of the data lies outside the calculated
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Table 3: Bounds of the 95%-confidence interval for n=20 for the score of the second test list p

when the score of the first

mess2

test list p,., is given. The bounds were calculated with the methods 1-5 (see text). The precise values (see Figure 2) were
conservatively rounded to multiples of 5%.
95% confidence interval pess2 in %

Bounds lower upper

Metho? 1 2 3 4 4/16 5 5/16 1 2 3 4 4/16 5 5/16
Pmess1/%

0 0 0 0 0 0 0 0 10 10 10 15 15 10 10
5 0 0 0 0 0 0 0 25 20 20 25 25 25 25
10 0 0 0 0 0 0 0 35 30 30 35 30 35 30
15 5 5 5 0 0 5 5 40 35 35 40 40 40 40
20 5 5 5 5 5 5 5 45 40 40 45 45 45 45
25 5 10 10 5 5 5 5 55 50 45 50 50 50 50
30 10 10 10 10 10 10 10 60 55 55 55 55 60 55
35 10 15 15 10 15 10 15 65 60 60 60 60 65 60
40 15 20 20 15 15 15 15 70 65 65 65 65 70 65
45 20 25 25 20 20 20 20 75 70 70 70 70 70 70
50 25 25 30 25 25 25 25 75 75 70 75 75 75 75
55 25 30 30 30 30 30 30 80 75 75 80 80 80 80
60 30 35 35 35 35 30 35 85 80 80 85 85 85 85
65 35 40 40 40 40 35 40 90 85 85 90 85 90 85
70 40 45 45 45 45 40 45 90 90 90 90 90 90 90
75 45 50 55 50 50 50 50 95 90 90 95 95 95 95
80 55 60 60 55 55 55 55 95 95 95 95 95 95 95
85 60 65 65 60 60 60 60 100 95 95 | 100 | 100 95 100
90 65 70 70 65 70 65 70 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100
95 75 80 80 75 75 75 75 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100
100 90 90 90 85 85 90 90 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100 | 100

confidence interval. The results are qualitatively similar
to those in Table 1. While the bounds according to
method 1 tend to be too wide, leading to less than 10%
of the data outside the 90% confidence interval, meth-
ods 2 and 3 make the interval too narrow. The measure-
ment results for normal hearing and hearing impaired
participants can be better approximated using the
methods 4 and 5 than when using the methods 2 and 3.
Figure 4 shows the measured data together with the 90%
confidence interval for method 5. According to method
5 and for n=20, the 90% confidence interval at a hit rate
of 50% covers the range between 30% and 70% (see Tab.
A. 2 in the Attachment 1). When using double test lists
(n=40), the 90% confidence interval at this point is re-
duced and ranges between 35% and 65% (see Tab. A. 3
in the Attachment 1).

Critical differences in the level domain

For comparison with the accuracy of sentence tests,
Table 5 shows the limits of the confidence intervals
transformed to the level domain with a speech recognition
score of 50% and of 80% for single test lists (n=20) and
for double test lists (n1=40). The confidence intervals are
narrower for n=40 compared to n=20, and narrower for
the 90% confidence interval compared to the 95%

confidence interval. With 80% speech-recognition rate,
confidence intervals are wider than for a speech recogni-
tion rate of 50%. The width of the confidence intervals
ranges from +4.0 dB for n=40 with a speech recognition
rate of 50% (90% confidence interval) to £11.3 dB for
n=20 with a speech recognition rate of 80% (95% confi-
dence interval).

Table 5: 95% and 90% confidence intervals in dB SPL from
method 5 for n=20 and n=40 for scores 50% and 80%,
calculated with Equation 18
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n=20 n=40
Speech recognition % | lower | upper | lower | upper

95% confidence interval

50 17.3 32.0 19.8 296

80 25.0 47.6 271 401
90% confidence interval

50 18.7 30.7 20.7 28.7

80 26.1 43.3 279 38.5
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Figure 3: Data points (blue) and 95%-confidence interval (magenta) for test lists with 20 words (top) and with 40 words (bottom)
for normal-hearing (left) and hearing-impaired (right) participants using method 5 and two-sided test.

Table 4: Number of data points and percentage of data outside the calculated 90%-confidence intervals
Results for normal-hearing (NH) and hearing-impaired (Hl) participants with n=20 and n=40 words per test list for the methods

1-5
Methods
1 2 3 4 4116 5 5/16
NH Data points 3,200 3,200 3,200 3200 | 2,034 | 3200 | 2,034
n=20 % 8.9 17.1 17.0 11.0 9.5 9.4 8.5
HI Data points 800 800 800 800 507 800 507
n=20 % 9.1 16.6 16.6 9.9 8.9 9.3 8.1
NH Data points 4,800 4,800 4,800 4,800 1,800 | 4,800 | 1,890
n =40 % 8.8 16.3 16.4 1.3 9.0 10.7 8.4
HI Data points 1,200 1,200 1,200 1,200 465 1,200 465
n =40 % 9.3 15.3 15.4 11.6 11.6 11.1 11.4
DiSCUSSiOﬂ list variance. With this approach, the methods met the

Modeling speech recognition as a Bernoulli experiment,
with different word recognition scores within the test lists,
the Poisson binomial distribution was used to calculate
the 90% and 95% confidence intervals using different
methods. The methods of Thornton and Raffin [5] and
Altman et al. [12] led to similar results. These two meth-
ods were extended by additional consideration of the test-

criteria that approximately 5% and 10% of the measured
data are outside the limits of the calculated confidence
intervals.

Depending on the variant (single or double test lists, 90%
or 95% confidence interval, all 20 or only 16 selected
test lists), the confidence intervals at a percentage score
Prese: =20% for the first measurement have a width of
+15% to £25%. The guideline for assistive devices [4]
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Figure 4: Data points (blue) and 90%-confidence interval (magenta) for test lists with 20 words (top) and with 40 words (bottom)
for normal-hearing (left) and hearing-impaired (right) participants using method 5 and one-sided test.

requires an improvement of at least 20 percentage points
for a hearing-aid fitting compared to the unaided meas-
urement. At a percentage score of p_.,=50% for the first
measurement, an improvement of 20 percentage points
in the second measurement is only statistically significant
if double test lists are used. When using 20 words per
test list, an increase of the percentage score of 20 per-
centage points by hearing aids is not statistically signifi-
cant, because the error probability for the decision that
the hearing aids improve speech recognition is more than
5%. For a significant improvement to be inferred from a
difference of 20 percentage points, both the unaided and
the aided condition would have to be determined using
double test lists. When using single test lists, an improve-
ment of 20 percentage points in the second measurement
can only be regarded as significantly different for a per-
centage score of 75% or above for the first measurement.
To narrow the confidence bounds, the four test lists that
were conspicuous in Baljic et al. [11] may be omitted.
Thus, the test-list variance would be reduced. However,
there is no guarantee that for HI, in other German-

speaking regions, or in other measurement configurations
(e.g., in background noise), the same four test lists would
still be outliers. An indication for deviations in conspicu-
ous test lists could be that the confidence-interval bounds
determined from the measurement data of the 16 select-
ed test lists for the group of HI tended to be too broad.
Thus, slightly less than the targeted 5% or 10% of the
measurement data lay outside the confidence intervals.
Even if all 20 test lists were used, the test list variance
obtained from NH measurement data for modeling may
be different for different groups of listeners or measure-
ment conditions, leading to narrower or wider confidence
intervals. For the measurement data of HI, however, the
statement of Dillon [9], that HI have the same test-retest
reliability as NH, was confirmed.

A comparison of the measurement results with the
modeled confidence bounds also confirmed the conclu-
sion of Dillon [9] that the bounds of Thornton und Raffin
[5] according to method 1, i.e. when using the simple bi-
nomial distribution, can mimic the measured test-retest
reliability relatively well. These bounds had already been
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specified for the FBE by Winkler and Holube [7] for n=20.
By using the Poisson binomial distribution in methods 2
and 3, however, the confidence intervals became narrow-
er. After considering test-list variance in methods 4 and
5, widths became wider again, so that the limits of
method 1 are approached. It should be noted, however,
that the variability between the participants discussed
by Dillon [9] was not incorporated in the present study.
A possible reason for the negligible variability of the par-
ticipants could be that two measurements within the
same session were compared. Therefore, only the short-
term reliability for test and retest was examined. The
probably small intra-individual variance of participants
within one session may be below test-list variance and
might have been negligible here. Reliability has not been
studied over an extended period, i.e., over several ses-
sions, so that changes due to the variables “physical and
mental state” of the participants were not measured.
Another explanation for the negligibile variability between
the participants could be that individual differences were
not sufficiently considered [9]: To apply the Poisson bino-
mial distribution, only the mean speech-recognition values
of each single word were used. In individual participants,
speech recognition of the words may have differed even
more clearly, and methods 2 and 3 would have led to
even narrower confidence intervals. In that case, an ad-
ditional source of variance, e.g., the intra-individual vari-
ance, would be necessary to model the confidence inter-
vals matching the measurement data.

For comparison with the sentence tests, the confidence
intervals obtained from method 5 for percentage scores
of 50% and 80% were transformed to confidence intervals
for speech level. Using single test lists (n=20) with a
speech recognition score of 50%, the 90% confidence
interval has a width of +6 dB. The confidence interval for
the FBE is thus considerably wider than the confidence
intervals for the adaptive sentence tests of about +1 dB
([17], [18]). Hearing aids would need to improve the
speech level by more than 6 dB at a speech recognition
score of 50% in order to achieve a significant effect. For
example, if the hearing aid only improved the speech
level by 3 dB, then the sentence tests would result in a
significant difference, and thus in a difference in efficacy,
but not the FBE. The goal of an improvement of more
than 6 dB appears to be easily achievable for speech re-
cognition tests in quiet. However, whether this require-
ment can be transferred to an improvement by 6 dB in
signal-to-noise ratio for FBE in noise is still unclear. Even
if the same lists with n=20 and n=40 words would be
used in noise, the variance in word recognition and in
test-list recognition may differ from the FBE in quiet, and,
therefore, deviating confidence bounds may result.

Conclusions

¢ Critical differences can be estimated relatively well
solely from the number of measurement items, using
method 1 proposed by Thornton und Raffin.

* With further knowlege about the speech test, i.e. the
distribution of recognition of single items and the
variance of test lists, methods 4 and 5 provide a more
accurate model of the test-retest reliability.

¢ Confidence intervals should always be stated when
publishing speech test results. It should also be noted
whether a one-sided or a two-sided test was con-
sidered.
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