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Resumen

En las mediciones sociales, se construyen escalas para medir una sola variable que
estdn, sin embargo, compuestas de subescalas de items que miden diferentes aspectos
de la variable. Sibien la presencia de subescalas captura la complejidad de una variable
y, por lo tanto, aumenta la validez de la escala, técnicamente, la unidimensionalidad
se ve comprometida. Como resultado, la presencia de subescalas ha recibido una
atencién considerable y, mds especificamente, ha llevado a la formulacién de una
estructura bifactorial en la cual todas las subescalas resumen una variable comun vy,
en la que ademds, los ftems de cada subescala también resumen un aspecto tnico de
dicha subescala. El presente articulo muestra que, con algunos supuestos comunes
simplificados sobre una estructura bifactorial, la proporcién de dos cdlculos del
coeficiente @, uno a nivel de items y el otro a nivel de subescalas, puede usarse para
obtener (a) la proporcién de la varianza comin verdadera, (b) la proporcién de la
varianza tnica verdadera, (c) la proporcién de la varianza comun verdadera relativa
a la suma de las varianzas comun y tnica verdaderas y (d) la correlacién combinada
entre subescalas corregida para la atenuacién debida al error. El articulo sugiere que,
atendiendo a que los cdlculos son relativamente simples, pueden ser usados para
obtener un resumen mds completo de las propiedades de una escala que cuenta con
subescalas, comparado con lo que es posible obtener con un solo estadistico, como
puede ser algtin tipo de coeficiente de confiabilidad. Este articulo incluye el ejemplo
de un test de aptitud académica, consistente en 100 items, que se compone de cuatro
subescalas. Un pequeno estudio de simulacién muestra que, cuando se satisfacen los
supuestos, las estimaciones de las varianzas son estables.
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COMPONENTES DE LA VARIANZA DE ESCALAS CON UNA ESTRUCTURA DE SUBESCALAS

Abstract

Many scales in social measurement constructed to measure a single variable are
nevertheless composed of subscales of items which measure different aspects of the
variable. Although the presence of subscales captures the complexity of a variable,
and thereby increases the validity of the scale, technically, unidimensionality is
compromised. As a result, the presence of subscales has received substantial
attention, and in particular, it has led to the formulation of a bifactor structure in
which all subscales summarize a common variable and in addition, the items within
each subscale also summarize an aspect unique to that subscale. This paper shows
that, with some common simplifying assumptions about a bifactor structure, the
ratio of two calculations of coefficient ¢, one at the level of the items, the other at
the level of the subscales, can be used to obtain (a) the proportion of true common
variance, (b) the proportion of the true unique variance, (c) the proportion of the
true common variance relative to the sum of the true common and unique variances,
and (d) the summary correlation among subscales immediately corrected for
attenuation due to error. The paper suggests that because the calculations are
relatively simple, they can be used to provide a more comprehensive summary of the
properties of a scale with subscales than is possible with a single statistic such as some
form of reliability coefficient. This paper provides an example in which a scholastic
aptitude test consisting of 100 items is composed of four subscales. A small
simulation study shows that when the assumptions are satisfied, the estimates of the
variances are stable.

Keywords: dimensionality, coefficient alpha, subscales, bifactor structure, components of
variance

Muchas escalas en psicologia, educacién, evaluacién de salud y medicién social, en general, se
construyen para medir una dnica variable. En general, se dice que estas escalas son wunidimensionales.
En todas las teorfas de los tests (Lord & Novick, 1968) de escalas unidimensionales, cada persona es
caracterizada por un unico valor y en la Teorfa Cldsica de los Tests (TCT) por la puntuacién total. Las
gufas pricticas de construccién de tests incluyen consejos para la construccién de items que son mds
probables de ser estadisticamente independientes (Mehrens & Lehman, 1991) al evaluar la misma
variable. Las dos razones principales por las cuales las escalas se componen de mds de un item
estadisticamente independiente son: primero, mientras mayor sea el niimero de {tems, potencialmente se
tendrd un mayor nimero de puntuaciones totales y, por lo tanto, se tendrd potencialmente una mayor
precision; segundo, mientras mayor sea el potencial nimero de aspectos de la misma variable que se
evalen, mayor serd su potencial validez.

Muchas escalas construidas para ser unidimensionales también tienen mds de un item para evaluar
cada uno de los multiples aspectos de la variable. La escala, entonces, explicitamente tiene subescalas de
items. Aunque por definicién todas las subescalas evaltian una variable comin, cada una de ellas
también evalGa una variable Gnica de su aspecto o rasgo. Como artefacto, técnicamente la escala ya no es
unidimensional. Sin embargo, dado que se considera que en conjunto evaldan la variable comin de
manera mds vdlida que si hubiese solo un ftem por aspecto, las subescalas con multiples items se
conservan.

La presencia de subescalas se presta para hipotetizar una simple estructura bifactorial (Holzinger &
Swineford, 1937), la cual se ha reconsiderado en contextos relacionados (Chen, West, & Sousa, 2006;
Gibbons & Hedecker, 1992; Raykov & Shrout, 2002; Reise, Moore, & Haviland, 2010; Reise,
Morizot, & Hays, 2007; Zhang & Stout, 1999) y, por lo tanto, al andlisis de los componentes relativos
de la varianza representado por los aspectos comunes y tnicos. Partiendo de la base de los principios de
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la Teorfa Clésica de los Tests (en adelante TCT) y la estructura bifactorial en la cual se presume la
presencia de varianzas Gnicas homogéneas para las subescalas y de covarianzas homogéneas entre todos
los pares de subescalas, junto con presunciones simplificadas comunes de varianzas de error homogéneas
y no correlacionadas, el presente articulo muestra que, a partir de los dos cdlculos del familiar coeficiente
a, uno a nivel de los items y otro a nivel de las subescalas, puede calcularse la varianza comun
verdadera a todas las subescalas, la varianza dnica verdadera de las subescalas y la varianza de error.
Como resultado, pueden calcularse cuatro indices comunes que resultan de interés: (a) la correlacién
global de los pares de subescalas corregida inmediatamente para la atenuacién debida al error; (b) la
proporcién de la varianza total observada, que es la suma de las varianzas comdn y unica de las
subescalas; (c) la proporcién de la varianza total, que es la varianza comun; y (d) la proporcién de la
varianza comun relativa a la suma de las varianzas comtn y tnica.

Bajo ciertas circunstancias, el coeficiente ¢ proporciona una estimacién de la confiabilidad de una
escala definida en la TCT como la proporcién entre la puntuacion verdadera a la varianza total, siendo
esta Ultima varianza la suma de la varianza verdadera y la de error. La literatura sugiere la existencia de
muchos obstéculos para interpretar & como un indice de confiabilidad, por lo que se han sugerido
recomendaciones para superarlos (por ejemplo, Cortina, 1993; Green, Lissitz, & Mulaik, 1977;
Komaroff, 1997; McDonald, 1978; Rae, 2006: Raykov, 1998; Schmitt, 1996; Sijtsma, 2009; Van Zyl,
Neudecker, & Nel, 2000; Zinbarg, Revelle, Yovel, & Li, 2005), desde que Cronbach (1951) elaborara
& basindose en Guttman (1945).

Las connotaciones del término confiabilidad son evaluativas y positivas que implica que todo es mejor
si se tienen mayores valores de la confiabilidad. Es probablemente debido a esta connotacién, junto con
el intento de encontrar y sugerir las conceptualizaciones ideales de confiabilidad (por ejemplo, Zinbarg
et al., 2005), que existe una vasta literatura sobre este tema. El presente articulo no apunta a contribuir
a la literatura de este tipo. En lugar de ello, se enfoca en explotar los cilculos simples de & para
obtener los componentes de varianza de una escala que cuenta con subescalas definidas a priori cuando
se aplican algunos supuestos simplificados a la estructura de las subescalas. Luego, dada esta
informacién, dejo a criterio del investigador o del lector emitir juicios evaluativos de una escala
especifica dentro del contexto relevante, lo cual podria incluir andlisis adicionales. Por lo tanto, este
articulo se ocupa solo incidentalmente de la definicién de confiabilidad de la TCT, a la cual se hace una
referencia somera. Ademds, este articulo reconoce que la teoria de la generalizabilidad se enfoca en la
descomposicién de la varianza (Brennan, 1997). Sin embargo, se sugiere que dado que el cdlculo de
es aparentemente ubicuo y que los cdlculos propuestos son relativamente simples, estos pueden usarse
para entregar ficilmente un resumen de los componentes de la varianza de una escala con subescalas.

El articulo formaliza y explota la observacién de que &, calculado al nivel de los items originales, es
mayor que cuando se calcula al nivel de las subescalas (por ejemplo, Marais & Andrich, 2008; Rae,
2006; Smith, 2005; Zenisky, Hambleton, & Sireci, 2002). El resto del articulo se estructura de la
siguiente manera: la Seccién 2 resume las inferencias del coeficiente @ cuando se calcula al nivel de los
items y al nivel de las subescalas, la Seccién 3 muestra los andlisis y la interpretacién de los componentes
de la varianza de un conjunto de datos reales y, la Seccién 4 contiene un resumen y la discusién. Dado
que el articulo se concentra en la proporcién del coeficiente @ calculado bajo dos condiciones, con
fines de completarlo, la mayoria de las formulaciones matemadticas se presentan en los Apéndices.
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Formalizacion de una estructura de subescala y del coeficiente &

Anticipindome a la formalizacién de la subescala, con una estructura bifactorial, comenzaré por
resumir el cdlculo de & donde los supuestos de la TCT (Gulliksen, 1950; Lord & Novick, 1968) se
cumplen y no existe estructura de subescalas. La puntuacién observada de una persona en un item se
resuelve en primer lugar definiendo sus componentes verdaderos y de error; que se relaciona a su vez con
la resolucién similar que se hace habitualmente de la puntuacién total en una escala.

Varianzas TCT en el caso estandar

Sea la puntuacién observada de la persona 7 en el item i, i=12,...,1, x,;, x,; €{0,1,2,..m,},

ni»

donde m; es la puntuacién mdxima del item 7. Puede resolverse X, de acuerdo a
X, =T, +&, (1)

donde 7, es el valor en la variable 7 comun a las respuestas de la persona 72 a todos los items y donde
€, es el componente del error de esta respuesta al ftem i. En el presente articulo 7, se denomina
puntuacion verdadera comiin del item (aunque el uso del término “comun” es estrictamente redundante
en este caso, se emplea para distinguirlo de puntuacién “Unica” en el contexto de una estructura de

subescalas). Si bien al nivel de una persona 7 los valores son fijos, para una poblacién relevante de

personas T y &, se toman como variables aleatorias. Si €; no se correlaciona con los valores de la
. . .y , , . . 2
persona y tiene una distribucién homogénea entre los items y normal con media 0 y varianza O :

N(0,0.). Aunque no es estrictamente necesario, por razones de conveniencia, la distribucién de

personas también serd normal. Luego

&~ N(0,02), T~ N(u,0?), COV[z,¢,] =0, )
y de las ecuaciones (1) y (2)

Vix,1=V[r]+V]e], 3)
estoes O] =0, +07, 4)

donde O'l.2 =V[x]; o’ = Vir] y O'j =V[&], en las cuales, debido a la homogeneidad, no hay

T

necesidad de usar el subindice . Para facilitar la exposicién, la notacién de operadores V[.], COV.]

- 2
se usa en las derivaciones y la notacién 0~ para los valores resultantes.

/
Sea y, = Exni la puntuacién total de la persona n en la escala compuesta por [ items,
i=1
obteniéndose
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I I I I
Yn = Exni =E(Tn +€ni) =Ern +E€m’
l=1 l=1 l=1

=l 5)

I
=It, + E Epi
i=1

Ademis, sea

tn=ITn; en=28ni' (6)

Entonces, a partir de (5) y (6),
yn = tn + en > (7)

donde ¢, es la puntuacién verdadera de la TCT y e, es el error en la escala completa para la persona
n. Nos referimos a ¢, como puntuacién verdadera de la escala comiin para distinguirla de la puntuacién

comun verdadera de los items 7,,. Sobre la base de la ecuacién (7),

Viyl=VIt]+Vlel,

2 2 2
o, =0, +0, .

8)

Las ecuaciones (7) y (8) caracterizan la TCT.
Sobre la base de las presunciones de que los errores son homogéneos entre items y que

COVle,, 6‘].] =0 para todo 7, j, de acuerdo a la ecuacién (6),

o =V[Ir)|=IV[r]=I0",
o =V[el=1V[e]=Io

)

Serd conveniente usar la ecuacién (9) en las derivaciones e interpretaciones de este articulo. Una
observacién inmediata basada en la ecuacién (9) es que aunque la varianza de los errores aumenta solo
linealmente como una funcién del nimero de items, la varianza de las puntuaciones verdaderas de la
escala comdn aumenta cuadrdticamente, lo cual implica que, a medida que crece el ndmero de items, la

varianza se incrementa en relacién con la varianza de error.

La confiabilidad tradicional (teérica), denotada por 0, , se define aqui por esta razén de varianzas:

(o}
_ t o _ t
Py="3="3 2 (10)
o, O0;+0,

10
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., . . 2
la cual es claramente la proporcién de la varianza de la puntuacién verdadera de la escala comin, o7/,

., . ., 2
en relacién con la varianza de la puntuacién total observada oy

Se asume que las variables 7, €, f,, e, son continuas; por lo tanto, la implicacién es que x,. e y,

ni’

también son continuas. Sin embargo, puesto que X, generalmente solo toma valores enteros,

generalmente 0 y 1 por tratarse de items puntuados dicotémicamente, y, también adquiere valores

enteros discretos por lo que la continuidad implicita en la ecuacién (7) es violada. Discuto sobre esta
violacién y sobre una implicacién mayor mds adelante, pero por ahora asumo que, como se hace
tradicionalmente, la aproximacién de puntuaciones discretas para puntuaciones continuas es
satisfactoria.

Una revision del cédlculo del coeficiente &

La deduccién de la ecuacién para calcular @, se presenta en extenso en el Apéndice A, que comienza
con la resolucién de la respuesta a cada item de acuerdo a la ecuacién (1). Sobre la base del Apéndice A

y Cronbach (1951),

1 1
I V[me'] _ZV[XI'] B 012 B Utz (11)
I1-1 Viy] ol+o’/l o'+o’

La ecuacién (11) muestra que cuando los supuestos de la TCT se cumplen a cabalidad,
a proporciona un cdlculo de la confiabilidad de la TCT; de lo contrario, es un aproximacién por

defecto (McDonald, 1978). La ecuacién (11) también muestra cémo el valor de O'e2 =(7£2/]

disminuye y, por lo tanto, & aumenta a medida que aumenta el nimero de items. En este articulo,
identifico al coeficiente & con la estructura del cdlculo del miembro izquierdo de la ecuacién (11), y
considero las consecuencias de este cdlculo en presencia de subescalas.

Empleo la notacién V[ y]para el denominador en los cdlculos de ¢ pero para enfatizar la estructura
I
en la ecuacién (11), uso V[E x;] envez V[y] en el numerador.

i=

Formalizacion de las subescalas de una escala

La estructura bifactorial se formaliza a nivel del item, lo que requiere una calificacién de la ecuacién

(1). De acuerdo con esto, al resolver x,,;, se obtiene

X, =7,+c0, +¢, (12)

ni & ni

donde 7, mantiene el mismo significado que en la ecuacién (1), 19m. es el valor en tnico aspecto de la

variable de la persona 7 para el ftem i, ¢; es el peso o ponderacién del item i y £, es nuevamente el

11
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componente del error en la respuesta al item 7 de la persona 7. Si cada item evalta un aspecto tnico no
correlacionado con el aspecto tinico de cualquier otro item, es decir, si no existe estructura de subescalas,

entonces el aspecto nico de cada {tem es absorbido en el error, ¢, + €, —> €, , lo cual conduce a
la ecuacién (1). Sin embargo, con una estructura de subescalas, y asumiendo que ¢; = ¢, es el mismo
valor para todos los items dentro de cada subescala, la varianza tnica de las subescalas puede separarse
de la varianza de error. El resultado de este articulo es que, suponiendo ademds que ¢, = ¢ para todos
los items entre todas las subescalas, ¢ puede estimarse a partir de dos cdlculos de &. Queda claro que
especificar ¢, = ¢, =c¢ Vi,s es una fuerte suposicién simplificadora. Sin embargo, es la estimacién

de ¢ bajo tal suposicién simplificadora como ésta lo que permite obtener una panordmica rdpida de las
aproximaciones de los componentes de la varianza entre las subescalas.

En primera instancia, y para efectos de exposicién, se mantendrd el subindice § en ¢, . Entonces, sea
/))ns = Tn + csl?r‘ts ’ (13)

¢g =0, donde 7, es nuevamente la puntuacién comin verdadera de los items para la persona n entre

subescalas y es la misma variable que en la ecuacién (1), y @ es la puntuacién tnica del {tem para
todos los items de la subescala §. Por razones de conveniencia, y puesto que no tiene término de error,

B, se denomina puntuacién verdadera iinica de las subescalas. De acuerdo a la estructura bifactorial

COV[®,t]=COV[3:.,1,]=0 para todas las subescalas s, W, con lo que se obtiene

VIB,1=VIr]l+ V],

2
o

2 2 2 (14)
=0, +C,0.

Nuevamente, aunque no es estrictamente necesario, distribiyase ¥ normalmente en la misma

poblacién, 7, ~ N(u,, 0 ;S ). Mis atin, sin perder generalidad y para fines de identificacién, sea

O, =0y (15)

para todos los items dentro de todas las subescalas s. La ecuacién (15) convenientemente hace que el

2 ) . . 2 . .
valor ¢, sea la proporcién de la varianza tnica de la subescala O relativa a la varianza de la

puntuacién verdadera comin de los items OTZ: cs2 = (0'2Y - (73)/02T = (O/i - 072)/0'72 . Ademis,

p

la ecuacién (15) implica que las varianzas de los items dentro y entre subescalas son homogéneas.

Claramente, si ¢, # 0, que es el caso empleado en este articulo, se tiene que al tomar todos los items
de una escala en conjunto se viola la unidimensionalidad. En las deducciones de este trabajo, se

mantienen los términos V[7] y V[ ] con fines de claridad en la exposicién, pero para simplificar las
, . . 2 2 o . .
expresiones, el equivalente numérico, O, = Oy, de la ecuacién (15) se aplica en las expresiones finales

T

de las derivaciones. Por la misma razén, el subindice § en ¢, se mantiene para aplicar ¢, = ¢ en las

12
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expresiones finales (incidentalmente, puede tomarse Cy < 0, pero dado que sus efectos aparecen como

2 . C . ,
el cuadrado ¢y, ¢, =0 se impone por conveniencia, implicando que las subescalas no estin

correlacionadas de manera negativa.)

El Apéndice B presenta los cdlculos de los componentes de la varianza que resultan de las ecuaciones
(12) y (13). Para simplificar la exposicidn, supéngase primero que el niimero de items K es el mismo
para todas las subescalas S'; luego, I = SK es el nimero total de {tems. Demuestro que este supuesto
puede relajarse.

Si I = SK, entonces de acuerdo a la ecuacién (9),
2 g2 2 272 2
o/ =1I'o.=5K"0,,

2 2 2 (16)
o, =10, =5Ko,.

La correlacion entre items de diferentes subescalas

El Apéndice B muestra que Py la correlacién entre las puntuaciones verdaderas de las subescalas de

cualquier par de subescalas s y W es

0,2

_ T
P = 2 2 2 2 2 2 (17)
\/O'T +CSO'19Y \/O'T +CWO'I9W

. 2 2 2 .
Aplicando o, = 0, = 0,,;¢, =c,, =c,V s, w, se obtiene
1

IOSW=1+—2, VS,W. (18)
C

Claramente, mientras mayor sea el valor de ¢, menor serd la correlacién entre dos subescalas de las
diferentes subescalas, si ¢ =0, la correlacién es 1, que mantiene la unidimensionalidad, y no existe una
estructura de subescalas efectiva. En el caso de solo dos subescalas, 0 es idéntico, conceptualmente y

en cuanto a su valor, a la correlacién entre dos subescalas corregidas por atenuacién debido al error, es
. 2 .y
decir, p =1/(1+c")=r,, [\ /T, donde r  esuna correlacién observada entre las subescalas y

7., I, son estimaciones de la confiabilidad de cada subescala. Un tnico valor de ¢ a través de todos

los pares de subescalas hace que 0 sea una generalizacién de la correlacién entre dos escalas, corregida
para el error, y es un resultado relevante en si mismo para los propdsitos de este articulo. Ademds, en
este articulo, y para contrastarlo con una correlacién observada o manifiesta, 0 se denomina

correlaciéon latente entre subescalas.

Representacion de las subescalas en el cilculo de o

Para dar cuenta de la estructura de las subescalas, cada subescala s,5 =1,2,...,§ toma el papel de un

ftem cuya puntuacidn es la suma de las puntuaciones de los items originales en esa subescala. Todos los

13
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supuestos de la TCT presentadas mds arriba se mantienen al nivel de las subescalas. Nuevamente, la
formalizacién comienza con la resolucién de la puntuacién de un item.

Entonces, resolviendo la puntuacién observada Xpis de una persona 7 en un item 7 de una subescala s

de acuerdo a

KXis = /))ns + gnix = Tn +Cs19ns +& (19)

nis nis’

donde €, es el componente del error del item 7 de la subescala s por personay COV[t,€;,]=0. Se
2 . . .
asume que £, ~ N(0,0,) es homogéneo tanto entre items dentro de una subescala como entre items

. 2 T - . .
de diferentes subescalas, de modo que O no lleva los subindice s ni i. Aunque tiene la misma

distribucién para todos los ftems, para fines de exposicién, mantengo los subindices i y § en &;.

Con K items por subescala, sea

K
Yns = Exnis : (20)
i=1

la puntuacién observada de la persona 7 en la subescala S .

El mecanismo para considerar la estructura de las subescalas consiste en tomar la suma de las
puntuaciones de cada persona dentro de cada subescala y tratar las puntuaciones resultantes de las
subescalas como las unidades de andlisis. Luego, la puntuacién total de una persona 7 en la escala es

Yn =2yns =§§xnis' (21)

s=1 =l

Por lo tanto, emplear los resultados en las ecuaciones (A2.4) — (A2.7) del Apéndice B da
Viyl=S’K’0’ + SK*’c’0, + SKo?; (¢} = ¢*; 0, = 0y, ¥s)

2 2 2
=0, +0,+0,,

donde
0‘5 = SKZCZO'lz9 (23)

, . 2 2
es la suma de las varianzas Gnicas en todas las subescalas. Para el resto de este articulo, O, y O, se

denominardn como la varianza Gnica y comdn respectivamente, entendiéndose que estas son varianzas
“verdaderas” en el sentido de que no son varianzas de error. Téngase en cuenta segin la ecuacién (22)

- . . . 2 2.2 2
que, a pesar de que cada subescala adicional afiade una varianza tnica, O, =SK“c 0} que solo
interviene linealmente en funcién de S, cada subescala adicional afade a la varianza comtn

2 202 2 -
0 =§°K 0, cuadriticamente.
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COMPONENTES DE LA VARIANZA DE ESCALAS CON UNA ESTRUCTURA DE SUBESCALAS

Al considerar una estructura de subescalas cuando ¢ =0 y ¢ # 0 se obtienen diferentes valores para
a . Las ecuaciones se derivan en el Apéndice C y se resumen en la Tabla 1, que contiene los
numeradores para cuatro cdlculos de @ . Sus denominadores son idénticos y se muestran en la tltima

linea de la Tabla 1.

La notacién de cada cdlculo de @ también se muestra en la Tabla 1. La primera columna en la
primera fila, ¢ =0, p =1, Vs, w (se satisface la unidimensionalidad) no considera las subescalas, es
el caso estdndar, y se anota simplemente como «. La segunda columna de la primera fila es
nuevamente ¢ =0, que puede ser un valor empirico, pero la férmula si considera una estructura de
subescalas y se anota como . La tercera columna muestra la relacién entre @ y «,. En la primera
columna de la segunda fila, ¢ >0, pero la férmula no considera la estructura de las subescalas y se

escribe . En la segunda columna de la segunda fila, ¢ > 0, Vs, la férmula sf considera la estructura

de las subescalas y se escribe ¢, . La tercera columna muestra la relacion entre ¢, y ag.

Tabla 1

Condiciones de cdlculo para & y sus valores

Sin considerar la estructura de las  Considerando la estructura de  Efecto sobre &

subescalas las subescalas
Caso estdndar: _ O-tZ ~ O-_t2 a=a,
CS=O,psw=l a_a_yz ao—ayz
¢, >0 p, <l a = . _a_f a, >ag
o] +olS(K-D/(SK -1) °  o?
o}

2 2 2 2
o, =0, +0, +0,

La primera fila de la Tabla 1 muestra que si ¢ =0 (existe una estructura de subescalas pero sin
valores Gnicos para las subescalas) entonces & tiene el mismo valor sin importar si se considera o no
una estructura de subescalas en su cdlculo. En los datos, puede existir una ligera diferencia entre los
valores de los dos cdlculos debido a diferencias al azar entre items en algunas subescalas, pero
estadisticamente debe ser 0. Entonces, el hecho de que & calculado en las dos formas diferentes
produce efectivamente el mismo valor es evidencia de que la unidimensionalidad estadistica y empirica
de la escala completa prevalece, a pesar de tratarse de una estructura en la cual las subescalas
potencialmente evaltian diferentes aspectos.

La segunda fila de la Tabla 1 muestra que si ¢ >0 (aspectos dnicos de las subescalas), entonces

(&, > . Esta desigualdad explica la conocida observacién mencionada anteriormente, de que cuando

existe una estructura de subescalas, @ calculado a nivel de items es mayor que cuando las puntuaciones

dentro de las subescalas se suman y @ es calculado a nivel de subescalas. El mayor valor de & surge de

.., 2 . .
la adicién de un factor de O, la varianza Gnica de las subescalas, en el numerador. En el caso en el cual
la estructura de las subescalas se considera, esta varianza tnica de la subescala efectivamente se suma con

. . ., . . 2
la varianza de error, dejando solo una expresién que incluye la varianza verdadera de los items O en el
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numerador. Ya que las expresiones de la fila superior no incluyen ¢ (¢=0) ni en el numerador ni en

el denominador, los valores & = Q, = O‘t2 /0‘)2) son idénticos, a pesar de que la expresién en la segunda
celda de la fila inferior toma la misma forma ag = O't2 /O‘J% , porque el denominador de la fila inferior si

incluye ¢, a = a, = ay.

El resultado @, > g, C> 0 también deja claro por qué el cdlculo estindar de @ (¢r,) no indica el

grado de unidimensionalidad de una escala, lo que constituye uno de los obsticulos en la interpretacién

de . Si los valores calculados muestran @&, > O, entonces esta desigualdad confirma la varianza

Ginica de las subescalas. Ahora es posible explotar la diferencia entre @, y .

Recuperaciénde c y o,

Al reordernar «,. /o ¢ se obtiene una estimacién de c. Si se aplica la ecuacién (23) se obtiene

o2 +02S(K =1)/(SK = 1)/ V[y]

alog =
’ o VY]
o] +SK*c’0,S(K —1)/(SK —1)
= 2
at
o} +S’K’c’o (K -1)/(SK -1) (24)
= 2
at
o +0c* (K -1)/(SK -1)
= 0-2

t

=1+c*(K-1)/(SK 1),

lo que da como resultado

alag-1=c*(K-1)/(SK -1), (25)

o = (SK—l)(“c _1) _ (M)(“ _1), (26)
K-1 )\ a 1-1/K N\ og

De ¢?, L.» Vs, W, se obtiene directamente de la ecuacién (18).

Como se evidencia en la Tabla 1, si ¢ > 0, entonces ¢, > ;. Por lo tanto, si S >1, y debido

que SK —1> K —1, la ecuacién (26) implica que si &, > &, entonces ¢? >0, como se esperaba.
Claramente, si S =1, entonces g no puede ser calculado, pero por supuesto, en ese caso no hay

necesidad de intentar hacerlo. Como se indicé anteriormente, sin pérdida de generalidad, témese

=+
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El requisito de que cada subescala tenga el mismo ntimero de {tems puede relajarse. Sea k, el

nimero de {tems en la subescala s. Luego, puede mostrarse que

I‘/OZ I|f S |‘ (Zk:)-l) Il s S I l s s I '«'* 5
() ) e £ 5k - TEkk -SR]
/i (: k) li s=l _:-1--’ I I 5= »:-1.-‘- I \z=l )
C: = -1 A _ i=r / \ =t /
S k. -1) |
x,‘.‘_ Sml /,’ . (27)

Noétese que si k = K para alguna 5, 5 =1,2,...,5, entonces incluso si ¢ = 0, ay < a. Asi,
con unidimensionalidad, cuando el nimero de items por subescala es diferente, el valor de & se reduce
cuando los items se forman en subescalas y se analizan como items de orden superior. Sin embargo, ya
que con una estructura de subescalas ag se reduce atin mas, la ecuacién (27) se mantiene correcta.
Nuameros muy distintos de items o de puntuaciones por subescala, hardn escalas con un ndmero

sustancialmente mayor de items o de puntos. Por lo tanto, aunque no es necesario tener exactamente el

mismo ntmero de ftems o puntos por subescala, para poder interpretar ¢? con confianza
presumiéndose homogeneidad de las varianzas de las subescalas, es necesario que el niimero de items o
puntos por subescala sea muy similar y de un tamafio razonablemente grande; por ejemplo, unos 25
ftems dicotémicos por subescala 0 un nimero equivalente de puntos (por ejemplo, 12 items politémicos
con una puntuacién mdxima de 2). En el ejemplo ilustrativo, el nimero de items dicotémicos por
subescala va de 23 a 27 y las férmulas parecen funcionar con precision.

Ahora paso a detallar la interpretacién de los componentes de varianza dado el valor de ¢
Simplificacién de .

Sobre la base de ¢z en la Tabla 1y expandiendo V[y] ,
0} +0.S(K-1)/(SK -1)

2 2 2 (28)
o, +0, +0,

Tomando el limite de (K —1)/(SK —1) con un ndmero creciente de items K , se obtiene
lim lim
K—I/SK—I— 1-1/K)/(S-1/K
. [ 1l ] [( )/( )] 29)

=1/S,

donde  [K-1]/[SK -1]<1/S,V S>1, K >1.

Sustituyendo  1/S por  [K —1]/[SK —1] en la ecuacién (28) resulta
2 2
a < 60)
o, +0, +0,
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La ecuacién (30) muestra que ¢z, es el limite inferior de la proporcién de la suma de las varianzas

comun y unica en relacién a la suma de las varianzas comun, tdnica y de error (es decir, relativo a la
varianza total). Para todos los efectos practicos, es esta proporcién. Por ejemplo, cuando

K=15,8=2, 1-1/K)/(S-1/K)=0.483=0.5=1/S. Por lo tanto, puede escribirse
a, =0} +o)) /(0] +0. +07).

Una interpretacién de la razén o/ o,

Dendtese la razén ag / ar, mediante ¢ . Luego,

ag o’ /o;}
Gy=—=—7 2 2
a. o, +0,S(K-1)/(SK -1)/ o,
- o; (31)

ol +0’S(K-1)/(SK 1)’

Invocando el limite de la ecuacién (29) se obtiene

2
a (o
a, =555 9 (32)
a., o] +o0,

Para efectos pricticos y con un nimero razonablemente grande de items por subescala,
a, =0’ /(0] +0.). El numerador ¢ , ©s claramente la varianza comin y el denominador es la

suma de las varianzas comtn y unica, lo que hace que o , sea efectivamente el limite superior de la

proporcion de la varianza comin relativo a las varianzas comun y Unica, es decir, la proporcién de la
varianza de no error.

Descripcion de una escala con cuatro indices

Como ya se ha indicado, existen muchas advertencias en la literatura sobre interpretar cualquier
cdlculo de @ como un indice de confiabilidad. Estas advertencias parecen surgir del uso de un valor de
@ , lo que puede inducir a error de distintas formas en varias situaciones. Se sugiere, por lo tanto, que
una de las complicaciones de reportar e interpretar ¢ en general y, en particular, en presencia de
subescalas, es esperar que un valor tnico sea suficiente para resumir las propiedades de una escala, y en
especial algin tipo de confiabilidad de esta. Este grado de simplificacién no es posible. Por esta razén,
para entregar un resumen completo de las propiedades de una escala desde la perspectiva de los
componentes de la varianza, se sugiere que se reporten los cuatro indices derivados anteriormente, los
dos célculos de o, la proporcién de la varianza de no error que corresponde a varianza comun y la
correlacién latente entre subescalas.

En primer lugar, @, en donde la varianza tnica de las subescalas es absorbida por la varianza de

error, es el mds similar a @ cuando se cumplen los supuestos de la TCT, y puede reportarse e
interpretarse productivamente como la proporcién de la varianza total que es varianza comdn y
verdadera. En segundo lugar, & > que indica la proporcién de varianza comun relativa a la suma de las
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varianzas comdn y unica (e independiente de la varianza de error), puede interpretarse de forma util
como indicador del grado de multidimensionalidad de la escala. También puede interpretarse como un
valor de & corregido por atenuacién debido a errores aleatorios en las respuestas a los items. En tercer
lugar, ¢, el valor inflado por la varianza tnica y el que usualmente se calcula, también es informativo

en el contexto de multiples indices como la proporcién entre las varianzas comidn y tGnica. Reportar e
interpretar los tres valores, cg, ar,, y c,., junto con el valor de la correlacién latente global 0 entre

subescalas, probablemente reduzca las malas interpretaciones respecto de un valor tnico de & calculado
en presencia de subescalas. En el ejemplo ilustrativo se muestra un reporte e interpretacién de esto.

Propiedades de la estimacion de ¢

En las derivaciones, las estimaciones no se distinguieron de los valores de los pardmetros, ya que se
entiende que los cdlculos de & basados en datos entregan estimaciones. Por lo tanto, el clculo de ¢
basado en la ecuacién (25) o (26), que es funcién de la razén de los dos cdlculos de ¢ , también es una
estimacién. En este articulo, no tenemos oportunidad de considerar las propiedades muestrales de la
estimacién de ¢. Sin embargo, presento algunas simulaciones que ilustran el uso de un conjunto de
datos reales.

Antes de concluir esta seccién, vuelvo al hecho de que la derivacién de & estd basada en el supuesto
de variables continuas a pesar de que las respuestas a los items de una escala generalmente se puntian
con numeros enteros y que, como resultado, la puntuacién total es un entero. La limitacién clave que
surge de esta caracteristica es que las puntuaciones totales deben tener suficiente precisién para
aproximarse suficientemente a la continuidad y asi permitir que funcionen las férmulas. Parece ser que
una puntuacién méxima en una escala de al menos 25, con una distribucién de personas que vaya desde
al menos tres hasta un mdximo de 22, entrega una precisién suficiente para recuperar los indices
derivados en este articulo.

Una advertencia importante es que la distribucién no debe sesgarse artificialmente teniendo a muchas
personas con una puntuacién méxima y muchas otras cercanas al maximo, o cercanas a una puntuacién
0. En otras palabras, es importante que los items y las personas no estén tan mal alineados como para
generar un fuerte efecto de “piso y techo”, lo que puede ocurrir, por ejemplo, si se disena una escala para
una poblacién normal y se administra a una poblacién clinica, o viceversa. Sin embargo, en general,
esta es una limitacién importante en la aplicacién de la TCT y en la interpretacion de coeficientes de
confiabilidad, sin importar cémo se calculen, puesto que, con la presencia de efectos de “piso y techo”,
las intercorrelaciones entre items se inflan tanto como cualquier otro coeficiente de confiabilidad.

Andlisis de datos

Esta seccién ilustra el andlisis de un conjunto de datos reales. Aunque este articulo no considera las
propiedades estadisticas de la estimacién de la variable ¢ en las derivaciones, para indicar la estabilidad
de la estimacién con el ejemplo, se simula un conjunto de datos sobre la base de una distribucién
normal, asignindose los valores de las medias, las desviaciones estindar, los nimeros de items por
subescala, el rango de dificultad de los items, y el valor de ¢ segun los valores obtenidos de los datos
reales. Luego, para comprobar la estabilidad de la estimacién de ¢, se generan diez réplicas y se reporta
la media y la desviacién estindar de las estimaciones de c.
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Simulacion de respuestas discretas

Para hacer un paralelo con las respuestas discretas en el ejemplo real, se generaron respuestas
simuladas de acuerdo al modelo dicotémico de Rasch como parte de la clase general de modelos de
Rasch (Andersen, 1977; Andrich, 1978; Rasch, 1961; Wright & Masters, 1982). Las presunciones
centrales de la TCT y de los modelos Rasch, es decir, independencia local de las respuestas, igual
discriminacién entre items y que la puntuacién total proporciona toda la informacién sobre el perfil de
respuestas de una persona, son idénticas. Una diferencia importante entre la TCT y los modelos de
Rasch es la especificacién de los pardmetros de los items (las dificultades para la evaluacién del
desempefo). En las simulaciones, estos pardmetros se hicieron de modo equivalente a los del andlisis
del modelo dicotémico de Rasch de los datos reales con el mismo nimero de items en cada una de las
escalas como en los datos reales. Se realizaron diez réplicas, manteniendo inalterados todos los
pardmetros pero con una semilla diferente para generar los nimeros aleatorios, y se reportd la media y la
desviacién estdndar de las estimaciones relevantes. Subrayo el hecho de que estas simulaciones solo
buscan ser ilustrativas y no exhaustivas. No hubo sesgo artificial ni en los datos reales ni en los
simulados.

Debido a que las derivaciones de este articulo se basan en la TCT, no se consideran las propiedades
distintivas de esta teoria, los modelos de la teorfa de medicién de Rasch (RMT) y los modelos de la
teorfa de respuesta al item (IRT). En lugar de ello, el modelo dicotémico de Rasch de la RMT se
emplea solo para simular las respuestas, dejando claro que sus propiedades lo hacen relevante para este
fin. Usando la nomenclatura de la TCT para la puntuacién real de una persona, la probabilidad de
obtener una respuesta dicotémica x = 0,1 en el modelo estd dada por

PrX - ,,0} = R =0)
1 + eXp(rn - (Sz)

(33)

donde 7, es la puntuacién real de una persona 7,y 51. es la dificultad del item i. En la simulacién de
las propiedades de las subescalas, la estructura de las subescalas de la ecuacién (13) fue usada para

calificar 7,. Asi, mds que usar la ecuacién (19) de la TCT para generar una puntuacién observada

X =X sobre la base de una estructura paramétrica aditiva y un componente aleatorio de la ecuacién

(13), se emplea el componente aleatorio probabilistico no lineal de la ecuacién (33) en la misma
estructura paramétrica para generar las puntuaciones observadas. De este modo, dentro de cada
subescala, se satisface el modelo dicotémico de Rasch y, entre las subescalas, la correlacién latente global
es la perteneciente al ejemplo real.
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La Prueba de Aptitud Académica de Australia

La Prueba de Aptitud Académica de Australia (Australian Scholastic Aptitude Test, ASAT) es un test
de opcién multiple con 100 items construido para cubrir cuatro dreas de logro académico: Matemiticas,
Ciencias, Humanidades y Ciencias Sociales. Generalmente se usa a nivel del grado 12 para evaluar a los
alumnos que postulan para ingresar a las universidades en Australia. La muestra completa de las
respuestas de la ASAT analizadas en este articulo fue usada para la equiparacién a una persona comun de
todas las asignaturas del afio 12 (por ejemplo: Literatura Inglesa, Historia, Matemadticas, Fisica) que
estudian los alumnos para prepararse para la seleccién universitaria. Como incentivo para que los
estudiantes respondan la prueba con seriedad, un pequefio porcentaje de la puntuacién total de cada
estudiante en la ASAT se anadié a su puntuacidn de ingreso a la universidad. Con este propésito, y con
el fin de realizar escalamiento, se utilizé la puntuacién total en la ASAT.

El nimero de estudiantes cuya informacién quedé disponible corresponde a una muestra aleatoria de
1.000 sujetos. Sin embargo, 13 de los estudiantes no entregaron respuestas completas y por lo tanto
quedaron fuera del andlisis. La muestra restante consté de 490 alumnas y 497 alumnos. Las
puntuaciones méximas en las cuatro escalas fueron desde 23 hasta 27 (Matemadticas, 27; Ciencias
Naturales, 23; Ciencias Sociales, 24; Humanidades, 26). Por consiguiente, para la estimacién de ¢ se
us6 la ecuacién (27) en lugar de la (26).

Aunque las 4reas sustantivas de Matemdticas, Ciencias Naturales, Ciencias Sociales y Humanidades
son claramente diferentes, todos los estudiantes que respondieron esta prueba se estaban preparando
para estudiar en universidades ubicadas en Australia Occidental o en otras partes del pais. Por lo tanto,
estaban estudiando cada una de estas disciplinas. Los items seleccionados no se enfocaban en un
curriculo especifico de grado 12, aunque se esperaba que los estudiantes tuvieran una preparacién
correspondiente a los estudios de este nivel. Por lo tanto, una vez mds, aparece como razonable la
hipétesis de que los perfiles de los estudiantes en las cuatro subescalas pueden englobarse en un nimero
tnico, lo que es evidencia de unidimensionalidad. Sin embargo, también existe una clara estructura de
subescala que evalta diferentes aspectos de la variable de la aptitud académica. La Tabla 2 muestra los
resultados del andlisis del ASAT de acuerdo a las férmulas presentadas mds arriba y de la media y la
desviacién estindar del valor de ¢ en el estudio de simulacién, el valor estadistico sobre el cual se basan

todas las demds estimaciones.

Tabla 2

Tres célculos de &, correlacién de las subescalas en ASAT y un resumen de 10 réplicas.

ac aS aA p

0.924 0.819 0.886 0.658
c Valor observado 0.722
10 Réplicas Media 0.719

DesvEst 0.027

En primer lugar, la Tabla 2 muestra que @, >0y, en segundo lugar, que la estimacién de ¢ es

relativamente grande (0.722), y en tercer lugar, sobre la base de las desviaciones estindar de los valores
de cpara las 10 réplicas, que el valor observado de 0.772 para ¢ es significativamente mayor que 0.
Desde la perspectiva de la estabilidad de las estimaciones, es claro que el valor de generacién de 0.722 se
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halla perfectamente dentro de los limites de confianza de 95% indicados por la desviacién estindar de
los valores estimados de ¢ de acuerdo a las 10 réplicas.

La Tabla 2 también muestra que, debido a un valor relativamente grande para ¢ (0.722), la
correlacién global latente entre diferentes subescalas es relativamente baja: 0.658. Sin embargo, «, (la
proporcién de la varianza comidn de la escala en relativa a las varianzas comun y unica, es decir, la
proporcién de la varianza de no error), es relativamente alta: 0.9 (0.886). Esto indica que las subescalas
estaban, en general, correlacionadas en un grado suficientemente alto de modo que, junto con las cuatro
subescalas, el mayor componente de la varianza era la varianza comun verdadera. Recuérdese que, segiin
la ecuacién (22), cada subescala adicional suma cuadriticamente a la varianza comin pero solo
linealmente a la varianza Gnica.

Esta alta proporcién de varianza comun verdadera de la escala sugiere que, para los propésitos que se
buscan alcanzar con ASAT, emplear una puntuacién Gnica era en general justificable. Para consolidar la
interpretacién, relacioné los resultados de la Tabla 2 con algunas de las derivaciones. En particular, en
lugar de considerar solo proporciones de varianza, es posible estimar los componentes de la varianza
comun, de la varianza Gnica y de las varianzas de error en términos de la varianza de las puntuaciones
totales observadas. Con esta intencién se emplearon las relaciones presentadas en la Tabla 1.

En primer lugar, del valor de @5y el valor de la varianza total O obtenidos mediante el anilisis,
puede hacerse ficilmente una estimacién de la varianza verdadera de la escala, O, . Especificamente,

o’ =

; OCSO’)%. En segundo lugar, sobre la base del valor de ¢r, y su expresién, y el valor disponible de

. o . . 2
con valores conocidos de §, K, puede calcularse la estimacién de la varianza tnica, O .

o7
Finalmente, dados estos valores, sobre la base de la ecuacién (23), puede calcularse la varianza de error.
La Tabla 3 muestra los resultados de estos cdlculos. Nuevamente queda claro que el componente
dominante de la varianza es la varianza comidn (212.523) y que la varianza tnica es relativamente

pequena (28.102) y no mucho mayor que la relativamente pequena varianza de error (18.873).

Tabla 3

Componentes de la varianza de ASAT en la escala de las puntuaciones observadas

2 2 2
o’ o

y t u e

259.528 212.523 28.102 18.873

Considerando la estructura a priori de las subescalas y el conocimiento de que, en presencia de
escalas, el valor resultante de @ puede inflarse, el alto valor de ¢, (0.924) por si solo no habria sido

suficiente evidencia para concluir que la puntuacién total es un resumen razonable de los perfiles de la
mayoria de los estudiantes. Sin embargo, en un contexto en donde los estudiantes estdn preparados para
responder todos los tipos de preguntas, ASAT funcioné de manera relativamente unidimensional, a
pesar de que las subescalas estaban compuestas de items sustantivos claramente muy diferentes.

Sin embargo, a nivel individual, habria una minoria de estudiantes para quienes la puntuacién total
no resume el perfil de cuatro puntuaciones. Los perfiles que no pueden resumirse mediante una
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puntuacién unica y que contribuyen a una correlacién latente menor que 1, es decir, que contribuyen
en algin grado a la multidimensionalidad en los datos como un todo, podrian identificarse,
considerdndose esas personas como casos especiales. Por ejemplo, la persona con el perfil mds
heterogéneo fue una estudiante cuyas puntuaciones en matemdticas, ciencias, ciencias sociales y
humanidades fueron 26, 4, 7 y 7 respectivamente. Esta estudiante claramente tuvo un desempeno
excelente en matemdticas y relativamente débil en las otras subescalas. Es probable que haya sido una
hablante nativa de una lengua distinta al inglés. En el momento de la administracién de la prueba
ASAT se tuvo cuidado de remover las puntuaciones de los hablantes de inglés como segunda lengua
cuando se utiliz6 la prueba con el propésito de equiparar puntuaciones en otras 4reas disciplinares.
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Discusion

El presente articulo deja de manifiesto que, a pesar de las muchas advertencias sobre la interpretacién
del coeficiente ¢, este seguird siendo usado por los investigadores en escalas en las cuales resumen a la
persona que responde la prueba con una puntuacién Gnica sumada en los items. Esto ocurre en parte
porque & es ficil de calcular sobre la base de una sola administracién de una prueba y es un indice de
confiabilidad dentro de la TCT si los datos cumplen ciertos supuestos relativamente fuertes.

Este articulo también indica que muchas escalas se construyen de modo de tener subescalas que
evalden diferentes aspectos de la variable comun, y que por lo tanto las subescalas tendrdn varianzas
tnicas. Entonces, en lugar de enfocarse en las circunstancias en las cuales el indice & se inflard o
conducird a error de otras formas ya bien descritas en la literatura, el articulo califica su aplicacién y
muestra que, sobre la base de dos cdlculos de &, uno a nivel de los items originales y otro a nivel de las
subescalas, pueden estimarse varios componentes y proporciones de la varianza. Se sugiere que al
reportar estos componentes e interpretarlos en el contexto de una escala especifica dentro de un
contexto especifico, es mds probable que se obtengan interpretaciones exhaustivas y precisas, de
preferencia a emplear un indice dnico para todas las circunstancias o abandonar del todo el uso de & .

Este articulo muestra que al trabajar con algunos principios subyacentes, una estructura bifactorial, y
algunos supuestos especificos de aceptacién generalizada, el cdlculo de @ a nivel de los items entrega la
proporcién de las varianzas verdaderas comun y dnica relativas a la varianza total, y si se calcula a nivel
de las subescalas, entrega la proporcién de la varianza comin verdadera respecto de la varianza total.
Dos indices que califican la interpretacién de estos dos cdlculos de & se desprenden inmediatamente de
este trabajo: el primero, una correlacién latente entre las subescalas; y el segundo, la proporcién de la
varianza comun verdadera de la escala relativa a la suma de esta varianza y la varianza Gnica verdadera de
las subescalas.

El enfoque de usar los indices se demuestra mediante un ejemplo empirico, que cuenta con una clara
estructura de subescalas, en la que existe una predisposicién a usar una puntuacién tnica para resumir el
perfil de cada estudiante en la escala, y donde por lo tanto se presume implicitamente la presencia de
una variable unidimensional. Mientras mayor sea el valor de cada uno de los tres indices de @ — los
cuales reflejan proporciones de diferentes componentes de la varianza comun, dnica y de error — y de la
correlacidon latente entre las subescalas, menor serd el nimero de perfiles para los cuales el uso de la
puntuacién total es inconveniente. Aquellos que no pueden ser englobados en una puntuacién total
podrian ser los perfiles mds importantes para considerar desde una perspectiva sustantiva o clinica. Un
pequeno estudio de simulacién con una estructura de subescala que hizo el paralelismo con datos
empiricos mostré la estabilidad de las estimaciones de los indices desarrollados en el articulo.

Por supuesto, hay limitaciones para la interpretacién de los indices que se mencionan en este articulo
y que necesitan ser destacadas. En primer lugar, debido a la presuncién de continuidad de las respuestas
en su derivacidn, lo que se aproxima por respuestas tipicamente discretas, la distribucién de las personas
no deberia tener un sesgo artificial que influyera en producir grandes cantidades de sujetos con
puntuaciones minimas o mdximas. En segundo lugar, aunque los cdlculos puedan llevarse a cabo con
un numero variable de items por subescala, las cantidades de items (o las puntuaciones mdximas cuando
los items dentro de las subescalas se suman) debieran ser relativamente similares; de no ser asf, las
subescalas con nimeros mayores de items dominan los indices y podrian llevar a interpretaciones
erréneas. En el ejemplo, las puntuaciones fueron desde 23 hasta 27 en cada subescala, y la simulacién
que tuvo exactamente el mismo nimero de items en las subescalas mostré6 que con esta variacién de
items, se tuvieron predominantemente estimaciones estables. En tercer lugar, relacionada con las
limitaciones presentadas previamente, estd la presuncién de que las varianzas son relativamente
homogéneas entre las subescalas. Por supuesto, esta presuncién puede comprobarse empiricamente. En
cuarto lugar, el supuesto de que las correlaciones entre todos los pares de subescalas son homogéneas
también es fuerte. Esto también puede comprobarse empiricamente. En quinto lugar, idealmente la
estructura de las subescalas se conoce con antelacién. En algunos casos, es posible derivar una estructura
de subescala sobre la base de los datos mismos empleando varias técnicas, como el andlisis factorial. Sin
embargo, definir subescalas basadas en dichos enfoques, pueden inducir un riesgo de depender de la
aleatoriedad de los datos.
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El uso de estos indices y sus interpretaciones en cualquier conjunto de datos con respecto de los
cuales se consideren relevantes no impide que se realicen otros cdlculos e investigaciones. Por ejemplo,
pueden emplearse los propuestos por McDonald (1978), en los cuales diferentes subescalas pueden
tener pesos distintos, considerando ademds interpretaciones de confiabilidad. Otro enfoque, basado en
modelos de ecuaciones estructurales, que considera diferentes pesos para las subescalas, fue propuesto
por Raykov y Shrout (2002); y, un tercer enfoque, basado en una estructura bifactorial como en el
presente articulo (Reise et al., 2007; Reise et al., 2010), aplica los principios de la teoria de respuesta al
ftem. En muchas de estas aplicaciones, el concepto de confiabilidad se mantiene. En cambio, en la
teorfa de la generalizabilidad (Brennan, 1997) el foco estd en los componentes de la varianza. Las
implicaciones del presente articulo son compatibles con la comprensién de una escala con subescalas
desde el punto de vista de los componentes de la varianza.

Finalmente, dada su historia, su ubicuidad y la facilidad con la que puede calcularse, es probable que
a siga siendo usado e interpretado, tomando en cuenta, mds o menos seriamente, las advertencias
presentes en la literatura. Cada uno de los indices descritos en este articulo, junto con otras férmulas
relacionadas y que resumen los componentes de la varianza de las subescalas de una escala, puede
calcularse empleando otros procedimientos, incluyendo la teorfa de la generalizabilidad, pero se sugiere
que es probable que se utilicen cuando se calculen sobre la base de solo dos valores de &. Como
producto adicional de este trabajo, puede afirmarse que, a pesar de las limitaciones, los errores de
interpretacién respecto de @ podrian minimizarse y, en particular, contrarrestar la impresién de que
este coeficiente es un indice de unidimensionalidad.

El articulo original fue recibido el 20 de julio de 2015

El articulo revisado fue recibido el 20 de agosto de 2015
El articulo fue aceptado el 24 de agosto de 2015
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Apéndice A
Calculo de una estimacion de &

El apéndice resume una derivacién de & que comienza con las varianzas a nivel de los items, la cual
es usada luego para formalizar la construccién de & cuando se toma en consideracién la estructura de
las subescalas. Los supuestos se entregan en el cuerpo del articulo.

Sobre la base de la ecuacién (1) en el texto

Xni =Tp tEpji> (A1)

Vix,]=o0? +0?2, (A2)

Sobre la base de las ecuaciones (5), (6) y (16) en el texto
1

1 1
yn=2xm’=E(Tn+£ni)=lrn+2‘9ni’ (A3)
i=1 j i=1

i=1

I
Wﬂ=m2mJ=ﬁd+kﬁ

(A4)
=0} +0,.
Por lo tanto,
1 1
V[in] - ;V[xi] _P’ol+lo} -0} +10})
Viy] I’o’ + 1o’
o -0’1
S ool (AS)
_ 1o} -0}

(0 + )
_ ({-Do}
(o} +07)’
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lo cual lleva a

I V[ani]—zlf[xi]_ Otz

= , (A6)
-1 Viy] o +0,

donde el lado izquierdo de la ecuacién (A1.7) es el cdlculo tradicional del coeficiente & .
El numerador de N[] de o

Puesto que el denominador en todas las expresiones es simplemente la varianza de las puntuaciones
totales, y para simplificar las relaciones entre diferentes cdlculos de & en presencia de una estructura de
subescalas, me enfoco en el numerador de la expresion para & . Por lo tanto, sobre la base de A1.7, es
posible escribir

a=Nla]/V[y] (A7)

donde N[O{]=O'2. (A8)

t
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Apéndice B
La estructura de las subescalas y las relaciones entre las varianzas

Los supuestos adicionales al considerar la estructura de las subescalas se presentan en el cuerpo del

2

articulo. Aunque Oy = O, ; ¢, =c, Vs, para efectos de exposicién la identidad de la varianza de las

subescalas se mantiene hasta el punto de la exposicién donde se aplica una suma que requiere la
identidad con fines de simplificacién.

Varianza de la puntuacidn total en presencia de una estructura de subescalas

Sobre la base de la ecuacién (19) x,, =7, +¢ 7 +e€

s ns nis *

Por lo tanto,

Vx,1=0; +cjoy +0,, (B1)
S K S K
$$115,1-3 8@ s 40
s=1 i=1 s=1 i=I
S
y =SKo’ + Y Kclo,, + SKo? . (B2)
S

=SKo? + Y Kc’o, + SKo?

Es decir,
S K
2 2 Vix,]=SKo} + SKc’o, + SKo?. (B3)
Varianza de la puntuacién de una subescala
k K K
yns = 2 xm‘x = 2 (Tn + csrns + enis) = KTn + Kcsrnx + 2 em's . (B4)

Por lo tanto

Viy 1=VIK7]+V[Kc O]+ V] > Eis

= (B5)
=K’0’ +K’clo, + Ko
Ademis, sobre la base de
S s K s K
yn = Eyns = Z 2 xm’s = 2 2 (Tn + 65'19;1‘9 + gnis)
. o o s K (BO)

S
= SK7, + ) Kc 0 +E £
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K

V=3 01=V S Sx,, - VISKe, + EKcsﬁm +§ e,
S=1 i=1 7

s=1 1 s=1 s=l 1=
s
= S°K’0” + 2 K’c*o, + 2 2 o’ (B7)
<
= S’K?0} + SK’c*o, + SKo?.
donde 0 = SK*c’07 es la varianza tinica total de todas las subescalas.
u N t
La correlacién latente entre dos items de diferentes subescalas s y u# (independiente del error)

Sean K, K , los nimeros de items en las subescalas § y W respectivamente. Entonces, las

puntuaciones totales de las subescalas (sin error) son

Kp. =Kt +Kc9 ., K. =K1, +K.cr1,.

s7s 7 ns?

Por lo tanto,

COVIK . B,.K B,]1=COVIKr,+KcV, , Kz7,+K,c,,1]
-K.K,o?,

(B3)

y la correlacién latente O =~ entre dos subescalas s y W estd dada por
2
Psu = 2 2 22KS2KW0T22 2 2 2
\/KS o, +K c oy \/KWUT +K.c,o
- K.K.or (B9)
KK Jo? + 2ol \o? + 2o,

0,2

T

- 2 2 2 2 2 2
Joi + ot Jo? + 2o

Con los supuestos O’T2 = O';S = O‘;W; c,=c,=c, Vs,w
COV[ﬁs’ﬁu] GT
psw=\/V[/)7 ]\/V[[))]=\/02+6202\/0,2+0202
s w T T T T (BIO)
1
1+¢’
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Apéndice C

Cuatro calculos de ¢ para cuatro condiciones diferentes

1. & : Sin tomar en cuenta una estructura de subescalas cuando CS = O

Cuando ¢, =0 y se ignora cualquier estructura de subescalas, se estd en presencia del caso estindar
para el cdlculo de . Sin embargo, para comparar las férmulas bajo diferentes condiciones, debe

tenerse en cuenta de que existen S subescalas con K {tems cada una. Por lo tanto, / = SK y usando la
ecuacién (A1.9), el numerador N[a] estd dado por

Nla]=I’0! =S°K’0’ = 07, (C1)

y
a=o’1V[yl. (C2)

2.0y Tomando en cuenta una estructura de subescalas cuando ¢ =0

Para calcular el numerador N (aO) cuando se toma en consideracién la estructura de las subescalas,

la suma de los items dentro de cada subescala se usa para puntuar S subescalas.

Aplicando la estructura de las ecuaciones (A2.5) y (A2.7) donde las subescalas reemplazan {tems, el

numerador N[¢r,] toma la forma
S S S
Nla,]=——V J-> Vi,
(o] = < ( [Zy.\] E EN)

1(S2K203 +SK’clo? + SKo? - S(K*0? + K*’clo? + Kob))

t”
T

(S’K*0? -SK*0?) (C3)

A

-1
S

=——SK’0’(S-1)
S -1
=S’K*0? = I*0?
=0/,
Por lo tanto,

a,=0; IV[yl. (C4)

Es relevante apuntar que en este caso el valor de ¢ no tiene ninguna funcién en el numerador, sea 0
o no. Sin embargo, puesto que es 0, tampoco tiene ninguna funcién en el denominador, donde, sobre

la base de la ecuacién (A2.7), el denominador se reduce a V[y] = O’t2 + O’ez.
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3. a,: Sin tomar en consideracion una estructura de subescalas cuando c, # 0

Si ¢, # 0 y la estructura de las subescalas no se toma en cuenta, entonces hay SK items discretos. Al
aplicar las ecuaciones (AZ 3) y (A2.7),

S K
Me]=c— ¥ 2 1= 2 V1xD

SK 2 2 2 2 .2 2
=W(S K’0? +SK*c’o; + SKo? - (SKo? + SKc*o;, + SKo?))

SK 2 2 2
_W(S K’0? -SKo? +SK’c’o, - SKc* o))
—%(SK(SK No? + SK(K -1)c*o (C5)
- S2K20% 4+ S’K*(K -1)c’o;

’ SK -1
o4 (SK*c*0})S(K -1)
’ SK -1

=07 +0°S(K -1)/(SK -1).

Por lo tanto,

a, =[O’t2 +O'jS(K—1)/(SK—l))/V[y]. (C6)
4 §: Tomando en cuenta una estructura de subescalas cuando c, # 0

Tomar en cuenta la estructura de las subescalas cuando ¢, # 0 de nuevo simplemente implica sumar

los items dentro de una escala para dar § items de orden superior. Al aplicar las ecuaciones (A2.5) y
(A2.7) a estos S items se obtiene

S
[as]——(V[Z 1= EV[yJ)
—S—(S K’0? +SK*c*o, + SKo? - S(K*o? + K’c’o, + Ko?))
—S—(SKG -SK’0?) (C7)
=LSK203(S—1)
S-1
=S’K’0! =1’0?
=0/,

Por lo tanto,

ag =0o; 1V[y]. (C8)
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