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Abstract

The bifactor model allows examining the presence of
a total score in a data set by modeling a general factor and
two or more specific factors with an orthogonal relation-
ship. These models tend to overestimate the goodness of
fit (e.g., CFI, RMSEA, SRMR), hence there exist auxiliary
measures that allow examining the dimensionality (ECV,_;
ECVSpcciﬁc; [-ECV, PUC, ARPB), and reliability (o, oy, o,
o, PRV, H, and FD). The present study describes the oper-
ation, mathematical foundations, and application in psycho-
logical research of an online calculator called BifactorCalc.
The results demonstrate that BifactorCalc is an online, us-
er-friendly, and easy-to-use computer program for the cal-
culation of the different auxiliary measures of bifactor mod-
els. It was concluded that the computer tool BifactorCalc is
able to calculate the auxiliary measures of bifactor models
in three simple steps and generate a path diagram.

Keywords: sofiware, bifactor, SEM, calculator, auxiliary
measures

Resumen

El modelo bifactor permite examinar la presencia
de una puntuacion total en un conjunto de datos a partir
del modelamiento de un factor general y dos o mas fac-
tores especificos con relacion ortogonal. Estos modelos
tienden a sobreestimar las bondades de ajuste (v.g., CFI,
RMSEA, SRMR), y por esta razén es que existen medi-
das auxiliares que permiten examinar la dimensionalidad
(ECV,.. ECVspcciﬁc; I-ECYV, PUC, ARPB) y la fiabilidad (w,
0y, 0, 0., PRV, Hy FD). El presente estudio describe el
funcionamiento, fundamentos matematicos y aplicacion en
la investigacion psicologica de una calculadora online de-
nominada BifactorCalc. Los resultados demuestran que el
BifactorCalc es un programa informatico online, amigable
y de facil utilizacion para el calculo de las diferentes me-
didas auxiliares de los modelos bifactor. Se concluye que
el BifactorCalc es una herramienta informatica que tiene
la capacidad de calcular las medidas auxiliares de modelos
bifactor en tres simples pasos y generar un diagrama path.

Palabras clave: sofiware, bifactor, SEM, calculadora, me-
didas auxiliares
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Introduction

In the field of psychological evaluation,
whether it be for diagnosis, intervention or re-
search, the objective is to obtain the measurement
of the construct (e.g., anxiety, depression, or
stress) and the dimensions that comprise it. In this
context, it is common to assume that the totality
of items is influenced by the same latent variable;
composed by specific factors that are integrat-
ed in a great general factor (Dominguez-Lara &
Rodriguez, 2017). In that sense, the scores of the
specific factors are previously summed to obtain
a general score. However, it has recently been ar-
gued that to conduct this procedure, empirical ev-
idence of the presence of a general factor must be
obtained from statistical modeling (Reise, 2012).

In the context of psychology, it is common
to use structural equation models (SEM), which
are statistical techniques that assume the presence
of a latent variable underlying the items and con-
stitute an important alternative for evaluating psy-
chological constructs, which are generally multi-
dimensional (Bonifay, Lane, & Reise, 2017).

Bifactor models (see Figure 1) are within
the so-called hierarchical models (Canivez, 2016;
Reise, 2012), also called nested factor models
(Gustafsson & Balke, 1993), and direct hierarchi-
cal models (Gignac, 2008). Its main characteristic
is to evaluate the simultaneous effect of a general
factor (GF), and specific factors (e.g., F1 and F2),
on a set of indicators (Flores-Kanter, Dominguez-
Lara, Trogolo, & Medrano, 2018). In that sense,
the specific factors (SFs) are assumed to be or-
thogonal to each other (DeMars, 2013) because
the shared variance between the specific factors
is due to the general factor (Reise, 2012). Thus,
the GF —in comparison to the SFs— is supposed
to explain the items’ greater amount of variance.

Figure 1
Diagram of bifactor model.

Although the bifactor model was origi-
nally described in the late 1930s (Holzinger &
Swineford, 1937), it has been rediscovered in the
past years (Reise, 2012) and it is increasingly used
in psychological research conducted in diverse
cultural contexts (Anderson & Marcus, 2019;
Montes & Sanchez, 2019; Vuyk & Codas, 2019).
Nevertheless, the bifactor model is not immune to
criticism. The evaluation of bifactor models with
SEM techniques and the traditional goodness-of-
fit indices only (e.g., CFI, RMSEA) can lead to
false positives since it fails to evaluate the influ-
ence of the general factor and specific factors on
the items (Bonifay et al., 2017; Dominguez-Lara
& Rodriguez, 2017; Flores-Kanter et al., 2018). In
fact, the evidence suggests that traditional good-
ness-of-fit indices may statistically favor bifactor
models (Gignac, 2008; Morgan, Hodge, Wells, &
Watkins, 2015).

Another important aspect is that the inter-
changeability of the specific factors in symmetric
bifactor models (see Figure 1) is a prerequisite
for its correct interpretation and the avoidance of
anomalous models (see also Eid, Geiser, Koch, &
Heene, 2017). The specialized literature provides
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Table 1

Comparative information between BifactorCalc and other software.

BifactorIndices

Comparables Calculator Excel® sheets* BifactorCalc
Installation R y RStudio Excel® None

Skills R language programming Using Excel None

Diagram generation No No Yes. Automatically
Report in APA format No No Calculation output in APA format

Note. *Excel ® developed by Dueber (2017).

some examples of the correct use of the sym-
metric and structurally different bifactor models
for the Beck Depression Inventory-II (Heinrich,
Zagorscak, Eid, & Knaevelsrud, 2018) and
ADHD/ODD symptoms (Burns, Geiser, Servera,
Becker, & Beauchaine, 2019).

In this context, it is necessary to have a set
of auxiliary measures that allow for a better evalu-
ation of the bifactor model. Specifically software,
which is needed to calculate all these measures
quickly and easily. Currently, Excel® sheets are
available (Dueber, 2017) and an R package called
“BifactorIndicesCalculator” (Dueber, 2020) has
recently been made available. The latter requires
programming skills that are still not common
among psychology professionals (comparative
information in Table 1). This increases the need
for develop a computer program for the calcula-
tion of the auxiliary measures of bifactor models,
which provides a diagram with the factorial loads
entries. In this sense, the objective of this research
is to develop a software called BifactorCalc that
allows for the calculation of the auxiliary mea-
sures of bifactor models in an easy, friendly way.

Omega Coefficients

For a bifactor structure, four types of omega
coefficients can be calculated: Total Omega (o),

Subscale Omega (w,), Hierarchical Omega ()
and Hierarchical Omega for Subscale (o,).

The omega coefficient (v, McDonald, 2013)
estimates what proportion of variance in the total
observed score can be attributed to all common
sources of variance (Reise, Bonifay, & Haviland,
2013). The o is based on the factor loadings of
a factorial model. Unlike other coefficients such
as alpha, which is based on the assumption of
equal loadings (tau-equivalent models), the ome-
ga coefficient is appropriate for cases in which the
loadings of the items vary (congeneric models),
an indication that is supported by several authors
(Dunn, Baguley, & Brunsden, 2013; Rodriguez,
Reise, & Haviland, 2015). The calculation of
omega is as follows:

2 2

k
(Z?\gen. +;§ (E?Lg?’pk)
w = 2 L 2 ,
(E?Lgen) +£ YAgrp, | +2(1-1")

(M

In the formula, the numerator expresses all
common sources of variation of the total weight-
ed score, and the denominator represents all com-
mon sources of total variance of the score plus the
unique variance. High values of ® indicate high
multidimensional composite reliability.

In the same way, the omega coefficient can
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be calculated for the specific factors (o) from the
factor loadings and errors corresponding to each
set of items that comprise the subscale. The fol-
lowing formula is used to calculate o, when the
variance of the general factor and the specific fac-
tors are combined to estimate reliability:

2 2

(TAgen) +(TA_)
(XAgen) +(TA,_) +T(1-h")
2)

WS =

Both the ® and o coefficients reflect the
systematic variation, attributed to various com-
mon factors, that affects weighted composite
scores (Rodriguez, Reise, & Haviland, 2016). In
this context, it is important to determine the rela-
tive weight of the different factors that determine
the variance of the composite scores. To that end,
some alternate indices have been developed: hi-
erarchical omega (w,), and hierarchical omega
for the subscale (o). Both o, and o, reflect
the variance attributed to a single latent variable
(Rodriguez et al., 2015).

Specifically, ,, estimates the proportion of
variance of the total scores that can be attributed
to a single general factor and it is calculated by
dividing the squared sum of the factor loadings
on the general factor by the variance of the total
scores (Reise, Moore, & Haviland, 2013).

2
(XAgen)

w =
2 k 2

(ZAgen) +;<Z (ZAgrp,) +X(1-k)
=1
3)

The w,, is sensitive to the number of items.
A greater number of items is associated with
an increase in the o, which is also affected by

the relative size of the factor load of each item
in the general factor, versus the specific factors
(Rodriguez et al., 2015). A high o, (o, > .80)
would express that the scores can be considered
essentially unidimensional, since the general
factor is the main source of systematic variance
compared to the influence of the specific factors.
The calculation of o, can be extended to
subscales through the calculation of the hierar-
chical omega (o,,), which reflects the proportion
of systematic variance of a subscale score after
separating the variability attributed to the general
factor (Reise, Bonifay et al., 2013). Hierarchical
omega is calculated from the following formula:

2

(ZArgrp,)
wHS = . .

(XAgen) +(TAgrp) +3(1—h")
4)

Thus, there are some cut-off points in psy-
chology that can be used as a reference: o, > .30
is substantial; .20 < o, < .30 is moderate and o,

<.20 is low (Smits et al., 2014).

Percentage of Reliable Variance (PRV)

The percentage of reliable variance (PRV)
is an indicator based on the logic of the bifactor
model because it considers the variance explained
by the general factor (Hammer et al., 2018). This
index is the ratio of ,, to ®; and therefore, it can
be conceptually understood as the percentage of
the total reliability that can be attributed to the
reliability of the general factor (Reise, Moore, et
al., 2013). See the following equation:

_ n
PVR = —-X100% 5)
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®

Thus, some authors propose as a provisional
cut-off point a PVR > 50, which would indicate
that half of the reliable variation in test score is
produced by the general factor (or the specific
one, in which case o is replaced by o, in the
numerator; Li, 2015).

Explained Common Variance (ECV)

The explained common variance (ECV) is
an indicator of unidimensionality and expresses
the proportion of the common variance that can
be attributed to the general factor (Reise, Moore,
et al., 2013). For its calculation, the factor load-
ings of the general and specific factors of a bifac-
tor model are used on the following mathematical

expression:
2
Z:)tGEJ"J
ECV =
GEN 2 2
ZAGEN+ZAg?‘pk

(6)

Where: } £, is the sum of the squared fac-
tor loadings of the general factor; Z&zgrpk is the
sum of the squared factor loads of the specific
groups. High ECV values, greater than .60, sug-
gest that the common variance among the specific
factors is small compared to the general factor;
and therefore, that the data would fit an essen-
tially unidimensional model (Reise, Scheines,
Widaman, & Haviland, 2013).

For example, it has been observed that,
when the ECV is greater than .60, the correla-
tion between the general factor and a criterion
variable is not substantially affected if only the
general factor is modeled and not the specific fac-
tors. In other words, high ECV values indicate
that it is possible to use a unidimensional model

even if the data fits better with a bifactor model.
Other provisional cut-off points suggested by the
literature are .70 or .80 (Rodriguez et al., 2016).
However, the interpretation of ECV must be do-
ne in conjunction with that of the percentage of
uncontaminated correlations (PUC), which is de-
scribed in the following section (Reise, Scheines,
etal., 2013).
7y

grpk

ECVSpecific - 5 2
oA +(TAgrp,)

(7

In the case of the specific factors, a variant
of the formula is made by positioning the load-
ings of the specific factors in the numerator and
the loadings of the general factor plus the specif-
ic ones in the denominator. On the other hand,
it is possible to obtain an ECV for each of the
items (ECV-I) with the following mathematical

expression:
liEN
ECV — [ = —L
A +A
agrp GEN

®)

ECV-I expresses the proportion of true vari-
ance of each item that is explained by the general
factor (Stucky et al., 2013). Values greater than
.85 suggest an influence of the general factor on
the variance of the item (Stucky & Edelen, 2014).

Percentage of Uncontaminated Correlations
(PUC)

The percentage of uncontaminated correla-
tions (PUC; Reise, Scheines, et al., 2013) express-
es in percent the amount of correlations that are
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not corrupted by multidimensionality (Rodriguez
et al., 2015). In other words, it expresses what
percentage of the total correlations between items
occurs between items belonging to different spe-
cific factors. Therefore, the PUC together with the
ECV provide information about the bias towards
forcing multidimensional data into unidimension-
al models. Its mathematical expression is present-
ed below:

I;("G*l) [151*(‘,511)
PUC = — -

)

Where: I, is the number of items loaded onto
the general factor; I, is the number of items load-
ed onto the specific factor 1; I, is the number of
items loaded onto the specific factor 2; I is the
number of items loaded onto the specific factor .

The interpretation of the PUC must be con-
ducted in conjunction with the ECV. In practical
terms, it has been suggested that when the PUC is
greater than .80, the ECV value is not very rele-
vant; on the other hand, when the PUC is less than
.80, the ECV should be greater than .60 in order
to treat the instrument as if it were unidimensional
(Reise et al., 2013). From another perspective, it
has been suggested that when ECV and PUC are
both greater than .70, the scale can be treated as if
it were unidimensional (Rodriguez et al., 2015).

Factor Determinacy (FD)

Often, researchers do not only model a la-
tent variable, but also seek to estimate everyone’s
score on that latent variable. These individual
scores are called factor scores and, in their sim-
plest form, they correspond to the sum of the
items belonging to a factor (DiStefano, Zhu, &

Mindrila, 2009). There are, however, more re-
fined methods, which are based on estimates from
factor analysis.

Nevertheless, one problem with factor scores
is that of the so-called indeterminacy. Although
the details are technically complex, in simple
terms this refers to the fact that from the same
factorial solution, it is possible to obtain very dis-
similar and even contradictory factor scores. In
this sense, FD expresses the multiple correlations
between the observed variables (items) and the
factor (Grice, 2001). This value can be obtained
with the following formula (Beauducel, 2011):

FD = diag(®A'L  A®)
(10)

Under the conditions described in this work,
this value is also equivalent to the correlation be-
tween factor scores and factors (Beauducel, 2011;
Grice, 2001). For this reason, FD varies from 0
to 1, and values close to 1 indicate a better deter-
minacy. In that case, values higher than .80 have
been suggested to allow an estimate of the gener-
al factor score (Gorsuch, 1983). However, other
authors argue for a higher cut-off point (> .90;
Grice, 2001; Rodriguez et al., 2015)

Construct Replicability (H)

Another index that can help to better un-
derstand the quality of the measurement model is
the construct replicability (Mueller & Hancock,
2008). The H index can be used to assess wheth-
er the set of items representing a latent variable
is adequate. Therefore, it determines if the SEM
model is adequate and replicable in all studies.
The H index is calculated from the following
mathematical formula:
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- - (11)

As per the formula above, H is a function of
the sum of the factor loading ratios of the squared
items (proportion of variance explained by the la-
tent variable), in a factor divided by 1, minus the
factor loading squared (Rodriguez et al., 2015).
In this sense, as the number of items and the fac-
tor loading increase, the H index approaches 1.
Values of H greater than .70 suggest that the latent
variable is well defined and is more likely to be
stable in other studies (Dominguez-Lara, 2016);
while low values suggest a poorly defined latent
variable, which changes in other studies. The ease
of calculating and interpreting the H index, makes
it an ideal means of judging the viability of a mea-
surement model based on a set of items.

Average Relative Parameter Bias (ARPB)

The ARPB is a measure for examining the
difference between the factor loading of a unidi-
mensional model and the general factor loading of
the bifactor model (see equation 12). According
to some authors, a maximum difference of .12 to
.15 may be acceptable (Rodriguez et al., 2015).

lGEV }LUNI
ARPB = y—£-

GEN

(12)

Average Factor Loading (mean)

A first approach to the bifactor model con-
sists in the simple inspection of its factor loadings
(Reise, Moore, & Haviland, 2010). If a scale has
a strong general factor and a weak set of specific
factors, then the factor loadings of the latter will
be notoriously low, while the general factor load-
ings will tend to be higher. A simple way to ex-
amine this is by calculating the arithmetic mean
of the items. Following other authors, means
lower than .30 in the specific factors can be con-
sidered secondary evidence of unidimensionality
(Ferrando & Lorenzo-Seva, 2017).

Software development
Description of BifactorCalc

The BifactorCalc calculator was developed
with Python programming language, and all the
previously presented formulas were entered. For
this purpose, the summation and matrix multi-
plication calculations were produced with the
Numpy library (Harris et al., 2020). The Django
framework was used to deploy the web project
and build a user-friendly interface in an online
version without the need to install the software
on a computer (Django Software Foundation,
2019). The styles of the online interface were
made with the Bootstrap web style framework,
which provided the visual characteristics of the
buttons, colors, and frames; tables in APA for-
mat, the distribution of the content on the screen,
and all the other components displayed on the
interface. Finally, the graphic construction of the
BifactorCalc and the integration with the calcula-
tions were performed with JavaScript.

For use, BifactorCalc will require the user
and password (Figure 2), which can be requested
to the authors of the article via email to store their




Ventura-Leon et al., Evaluar, 2021, 21(3), 1-14

111111

BifactorCalc
Welcome User1

BifactorCale Main Menu My Models
BifactorCalc is an easy tool to calculate :
5 - You don't have registered models
auxiliary measures of a bifactor model
ret
Logeut s
Factors
Step 1 Step 2
Enter Standardized Loadings on General Factor from Bifactor CFA Model and Enter Names Specific Factors
Standardized Loadings from Unidimensional Model .
Specific Factors:
General Factor: Enter name Decimals: | 2 A
e
ltern Name Loading Bifactor Unidimensional X Enter name X

Step 3 (Click for Next)

Figure 2
BifactorCalc Welcome Screen and information entry site.

bifactor models privately. Link to calculator:
https://joseventuraleon.com/f/bifactorcalc

In the main menu there are two options
(Figure 2): New Bifactor Model, to generate new
models and Logout to exit the application. In the
My Models section, the models entered by the us-
er will be displayed, identified by the name of the
general factor assigned.

In the New Bifactor Model option you can

Home

enter the factor loads of the model following the
instructions provided in steps 1, 2 and 3. The pro-
cedure must be followed so that the calculator re-
ceives the data correctly and the information can
be calculated satisfactorily.

In Step 1, you must enter the name of the
General Factor, the items, and the general factor
loadings. In addition, BifactorCalc allows for the
entry of factor loadings from a unidimensional
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model to calculate the ARPB, which measures
the difference in the general factor loadings of the
bifactor and unidimensional models. In Step 2,
you must enter the names of the specific factors
of the bifactor model. A maximum of two deci-
mals should be used to enter the loads. Finally, it
is necessary to click on Step 3, to continue enter-
ing the information.

Figure 3
First steps of BifactorCalc.

] =

Fourth, pressing the Finish Bifactor Model
button automatically performs the calculation of
the auxiliary measurements, which appear on a

new window, as shown in Figure 3.

Besides, BifactorCalc provides a diagram
(see Figure 4) that can be copied and used in the
scientific manuscript of the BifactorCalc user.

Validation of BifactorCalc

To demonstrate the operation of the calcula-
tor, information from Yap et al. (2014), was used
as a sample, and the similarity of the results ob-
tained in the BifactorCalc with the calculations of
Rodriguez et al. (2016) was corroborated. Firstly,
the factor loadings of the bifactor model provided
by Yap et al. (2014) for its Ethnic Identity Scale
(EIS) were entered in addition, unidimension-
al loadings were estimated from the inter-item
correlation matrix with the R program (R Core
Team, 2020). Secondly, the respective names
were assigned to the specific and general factors
(see Figure 3 on the left side). Thirdly, the factor
loadings of the specific factors were entered (see
Figure 3 on the right side).

As for the validation of BifactorCalc, the ex-
ample explaining the “BifactorIndicesCalculator”
package was run in R (Deber, 2020) and in
BifactorCalc. The compared results similarity
validate the correct functioning of the software.

Reporting BifactorCalc Results

In relation to the report of a bifactor model,
this can be divided into two main moments: (a)
Dimensionality, which consists of using the in-
dexes ECV__; ECVSpmﬁc; I-ECV, PUC and ARPB
—to determine if the model is unidimensional or
multidimensional—; and (b) Reliability, which
consists of using the indexes 0, o, ®,, ®, PRV,

H and general and specific FD.
Using the information in the example, the
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ltem10

General Factor

Ethnic Identity
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Name
Commitment

Exploration

Specific Factor

Commitment
Commitment
Commitment
Commitment
Commitment
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Commirment
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N* ltems

093
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0.80

[sX)}
0.50
Q.70
072
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.66
053
0.45
053
.66

077

Model
N* Specific Factors Decimals
2
General Factor
OmegaH PRV H FD
0.81 0.87 092 0fd
Specific Factors
OmegaHS PRV H D
022 024 .64 Qre
[eA ] 019 0.40 052
Items

Specific Loading Standardized Residual Variance
0.7 0.47
0.67 0.30
0.47 Q.29
0338 034
0.3% 034
0.2z Q16
043 0.38
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0.4 078
0.4 055
0.4 037
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075

025

0.24

Comunality ECV-1

053
070
omn
066
0.1
0.84
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0.4ds
0.22
0.5
0.63

058

ARPB

007

065

0.39

0.29

0.os
0.36
069
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077
054
070
061
02
0.63
069
1.00

Figure 4

Output of the results
obtained with
BifactorCalc.

Figure §
Path Diagram of
Bifactor Model.
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following can be reported: In relation to the di-
mensionality of the Ethnic Identity Scale, it was
observed that it presents an ECV__ .75, which
suggests that the general factor explains 75% of
the variance of the items, which could suggest a
tendency towards unidimensionality (ECV > .60).
In addition, the ECV .., and ECV . pre-
sented a value of .26 and .24 respectively, which
would indicate that the specific factor explains
26% and 24% of the common variance, respec-
tively. In relation to the I-ECV it was observed
that only items 3, 11, 2 and 10 are strongly influ-
enced by the general factor (I-ECV > .85). The
PUC was equal to .53. Therefore, 53% of the cor-
relations are &quot;contaminated&quot; by the
multidimensionality, leaving 47% of the correla-
tions to be explained by the general factor alone.
Finally, the ARPB is equal to .07, which indicates
that the general factor loads of the bifactor model
and factor loads of the unidimensional model are
different only by 7%, being within the acceptable
ranges.

In relation to the reliability of the IEE, it
presented a o of .93 and w  were .93 and .80 for
the specific factor 1 and 2 respectively. All these
values reveal an excellent composite reliability
[the expressions suggested by Cicchetti (1994)
used for Cronbach’s alpha are extrapolated]. With
respect to the o, it is equal to .81 expressing that
the general factor is the main source of variance
in comparison with the specific factors. In this re-
gard, o, is .22, which can be considered a mod-
erate consistency of factor 1; and .16 a low con-
sistency of factor 2 (Smits et al., 2014). The PRV
would indicate that 87% of the reliable variance is
due to the general factor and only 24% and 19%
of the reliable variance to the specific factors. The
H coefficient is equal to .92 in the general factor,
which implies stability in other studies; while the
specific Hs are less than .70, providing evidence
in favor of the general factor. Finally, the FD for

the general factor and the two specific factors are:
.94, .79 and .69 respectively, indicating that on-
ly the general factor score should be used for the
analysis.

Conclusions

This work was aimed at designing a us-
er-friendly, online calculator for the auxiliary
measures of the bifactor model. Understanding
that multidimensional models are increasing-
ly common (Montes & Sanchez, 2019; Vuyk &
Codas, 2019), and the presence of a general fac-
tor should be verified empirically (Dominguez-
Lara & Rodriguez, 2017; Flores-Kanter et al.,
2018). Since the assumption that a high correla-
tion between factors indicates the presence of a
total score is no longer sufficient, it is necessary
to examine this structure with a bifactor model
(Anderson & Marcus, 2019). Some authors state
that the bifactor model’s goodness-of-fit tends to
be positively biased (Bonifay et al., 2017; Gignac,
2008; Morgan et al., 2015) and thus, it is neces-
sary to explore auxiliary measures (Reise et al.,
2013; Rodriguez et al., 2016). Despite this, there
is no software for the estimation of these mea-
sures in a quick and simple way (only in three
steps). The most similar option is an R-package
(Dueber, 2020), which requires programming
skills and the installation of an Office program.

In that sense, BifactorCalc is an online
software that through a user and password en-
ables the storing of Bifactor models, the modi-
fication of factor loadings in case of errors, and
the estimation of all auxiliary measures in only
three steps. In relation to its validity, informa-
tion from Yap et al. (2014), and estimates made
by Rodriguez et al. (2016), were used to verify
that BifactorCalc, which reported the same re-
sults. This same procedure was performed with
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R-package BifactoriIndicesCalculator (Dueber,
2020). Thus, BifactorCalc operation proved to be
optimal.

In addition, this research provides an exam-
ple of how the results obtained with BifactorCalc
can be reported; framed in two major moments,
the review of the dimensionality and the reliabil-
ity. In this way, the users of this software will be
able to easily incorporate the results in their sci-
entific manuscript.

Finally, the software is expected to con-
tribute to the scientific community in the field of
psychology and to promote methodological best
practices associated with the implementation
of the bifactor models in the Spanish-speaking
context.
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Abstract

It has been suggested that low discriminating items
can be included in a test with a criterion-referenced score
interpretation as long as they measure a highly relevant
content. However, low item discrimination increases the
standard error of measurement, which might increase the
expected proportion of misclassified test takers. In order to
test it, responses from 2000 test takers to 100 items were
simulated, varying item discrimination values and number
and location of cut scores, and classification inaccuracy
was estimated. Results show that the expected proportion
of misclassified test takers increased as item discrimination
decreased, and as the cut scores were closer to the mean
of the distribution of test takers. Therefore, a test should
include as few items with low discrimination values as pos-
sible —or even none— in order to reduce the expected pro-
portion of test takers classified into a wrong performance
level.

Keywords: decision accuracy, item discrimination, item
response theory, Rudner algorithm, information function
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Resumen

Se ha sugerido que en un examen con interpretacion
de puntajes basada en criterios se pueden incluir items con
baja discriminacién siempre que midan un contenido muy
relevante. Sin embargo, los items con baja discriminacion
aumentan el error estandar de medicion, lo que podria au-
mentar la proporcion esperada de examinados mal clasifi-
cados. Para probarlo, se simularon las respuestas de 2000
examinados a 100 items, variando la discriminacion de los
items, el nimero y ubicacion de los puntos de corte, y se
estimd la imprecision de la clasificacion. Los resultados
muestran que la proporcion esperada de examinados mal
clasificados aument6 a medida que disminuy6 la discrimi-
nacion de los items y que los puntos de corte se acercaron
a la media de la distribucion de los examinados. Por lo tan-
to, un examen deberia incluir la menor cantidad posible de
items con baja discriminacién —o incluso ninguno— para
reducir la proporcion esperada de examinados clasificados
en un nivel de desempeiio incorrecto.

Palabras clave: precision de la decision, discriminacion de
los items, teoria de respuesta al item, algoritmo de Rudner,
funcion de informacion
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Introduction

When a test taker is assessed using a test
with a criterion-referenced score interpretation,
its performance is referenced to a previously
well-defined set of knowledge, skills, or abilities,
congruent with the purpose of the test (Popham,
2014; Richaud de Minzi, 2008). If a cut score is
set for this test, guidelines for test assembly with-
in the framework of item response theory (IRT)
are available, such as maximizing the test infor-
mation function (TIF) around the cut score value
(Lord, 1980), which is accomplished by selecting
items with difficulty parameter estimates close to
the cut score value and an item discrimination as
high as possible (Luecht, 2016).

Another guideline sometimes suggested is
to select items that measure contents judged as
highly relevant by subject-matter experts (SMEs),
even though all test takers —or none— answer
them correctly and, therefore, their discrimina-
tion parameter estimates are low (Burton, 2001;
Clifford, 2016; Frisbie, 2005; Haladyna, 2016;
Popham & Husek, 1969). However, this sugges-
tion should be carefully considered because low-
er item discrimination decreases TIF; since this
is associated with an increase in the standard er-
ror of measurement and a subsequent increase in
the test takers’ expected classification inaccuracy
(Cheng, Liu, & Behrens, 2015), the inclusion of
items with low discrimination estimates may in-
crease the expected proportion of test takers clas-
sified into a wrong performance level. Previous
research seems to suggest this is the case (Lathrop
& Cheng, 2013; Luecht, 2016; Xing & Hamble-
ton, 2004), so the purpose of this research is to
further test if item discrimination influences the
expected proportion of misclassified test takers.

A simulation study was conducted in which
item discrimination was manipulated and the ex-
pected proportion of misclassified test takers was

recorded. Dichotomously scored test items were
simulated because the multiple-choice item is the
most used item type among many testing pro-
grams (Haladyna, Rodriguez, & Stevens, 2019),
and responses are usually scored as correct or in-
correct (Haladyna, 2016). In addition, the number
of cut scores and their location relative to the test
takers’ ability distribution was also manipulated
since previous research has shown that these fac-
tors influence the classification inaccuracy (Er-
cikan & Julian, 2002; Lathrop & Cheng, 2013;
Lee, 2010; Martineau, 2007; Wyse & Hao, 2012).
Finally, responses were simulated using either
the one-parameter logistic (1PL) or the two-pa-
rameter logistic (2PL) IRT model because TIF
values obtained with 1PL model are more con-
strained due to the discrimination value shared by
all items whereas TIF values obtained with 2PL
model are less constrained due to the variability
of discrimination values across items (see Luecht,
2016). Therefore, the more constrained TIF val-
ues from 1PL should derive in more classification
inaccuracies for 1PL than for 2PL.

Method

This section describes the simulated condi-
tions and the steps I followed to conduct the sim-
ulations.

Test Takers Ability Distribution

Samples of 2000 test takers were drawn
from a standard normal distribution with a mean
of 0 and a standard deviation of 1, which is the
a priori distribution used by programs such as
BILOG-MG (see Luecht, 2016), IRTPRO (Paek
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& Hang, 2013) or R package Itm (Rizopoulos,
2018). These parameters were fixed across all
conditions.

Number and Location of Cut Scores

Simulations were conducted with either one
or two cut scores. When one cut score was sim-
ulated, it could take one of the following values:
-1, 0, and 1. Notice that the value of 0 overlaps
with the mean of the test takers’ ability distribu-
tion.

When two cut scores were simulated, the
first was always fixed at -1.5 and the second could
take one of the following values: 0, 1.5, and 3.
Once again, the value of 0 overlaps with the mean
of the test takers’ ability distribution.

Item Parameters

Responses to 100 dichotomously scored test
items were simulated using either the 1PL or the
2PL IRT model.

One Cut Score. When one cut score was simulat-
ed, 100 item difficulty values b were drawn from
a normal distribution with a standard deviation of
1 and a mean equal to each of the cut score values
(-1, 0, and 1). In order to reduce variability in the
results associated to variability in item difficulty
across conditions, the same item difficulties were
used to simulate responses with the 1PL and 2PL
models and estimate classification inaccuracy.
For the 1PL model, seven item discrimina-
tion values a were used in the simulations: .25, .5,
75,1, 1.5, 2, and 2.5. For the 2PL model, 100 dis-
crimination values were drawn from a lognormal

distribution with a standard deviation of 1 and
one out of seven means: -2, -1, -.5, 0, 1, 2, and 4,
subject to the constraint that 0 < @ < 3. Discrimi-
nation values were selected following the classi-
fication suggested by Baker and Kim (2017), and
DeMars (2010) for their interpretation.

It is important to point out that, once sim-
ulated, item discrimination values were paired
manually with item difficulty values in such a
way so as to maximize test information around
the cut score. Specifically, item difficulties were
sorted from lowest to highest, whereas item dis-
criminations were sorted to pair the highest val-
ues with the difficulties closest to the cut score
values. (This was done manually in order to be
certain about the location of the maximum values
of TIF, since there was a technical problem trying
to accomplish it with code).

Table 1 shows descriptive statistics of the
simulated difficulty and discrimination values.

Two Cut Scores. When two cut scores were sim-
ulated, 50 item difficulties per each cut score val-
ue were drawn from a normal distribution with a
mean equal to the cut score values, a standard de-
viation of .5, and a range equal to the mean + .75.
Specifically, for the first cut score (-1.5), b was
sampled from N (n = -1.5, 6 = .5, min = -2.25,
max = -.75), and when the second cut score was 0,
1.5, or 3, b was sampled in the following fashion:

- cut score = 0, b was sampled from N (u=
0,0 =.5, min="-.75, max =.75).

- cut score = 1.5, b was sampled from N (pn
=1.5,0=.5,min=.75, max =2.25).

- cut score = 3, b was sampled from N (n =
3,6=.5,min=2.25, max =3.75).
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Table 1

Descriptive statistics of item parameters for simulations with one cut score.

Mean of sampled Percentiles
distribution (Median)
M SD Min P10 P25 P50 P75 P90 Max
Difficulty b
-1.0 -0.993 0.894  -3.437 -2.068 -1.573 -0.939 -0.471 0.219 1.420
0.0 0.025 0.992 2202 -1.176  -0.645 0.006 0.650 1.175 3.024
1.0 0.999 1.084  -1.885 -0.228 0.361 1.019 1.605 2.552 3.378
Discrimination a
-2.0 0.264 0.335 0.017 0.051 0.075 0.154 0.307 0.620 2.460
-1.0 0.563 0.564 0.011 0.116 0.228 0.401 0.664 1.161 2.990
-0.5 0.798 0.639 0.057 0.158 0.281 0.641 1.166 1.722 2.529
0.0 1.101 0.676 0.095 0.305 0.552 1.008 1.573 2.140 2.832
1.0 1.501 0.742 0.126 0.600 0.861 1.507 2177 2.531 2.985
2.0 1.930 0.771 0.224 0.877 1.310 2.024 2.607 2.837 2.996
4.0 2.308 0.574 0.567 1.444 2.001 2.482 2.728 2.905 2.997

These item difficulties were used to simulate
responses with the 1PL and 2PL models and esti-
mate classification inaccuracy in order to reduce
variability in the results associated with variabili-
ty in item difficulty across conditions.

For the 1PL model, the same seven item dis-
crimination values a were used in the simulations:
25,.5,.75, 1, 1.5, 2, and 2.5. For the 2PL mod-
el, 50 discrimination values per cut score were
drawn again from a lognormal distribution with
a standard deviation of 1 and one out of seven
means: -2, -1, -.5, 0, 1, 2, and 4, subject to the
constraint that 0 < a < 3. Once again, the highest
discrimination values were manually paired with
the item difficulties closest to the cut score val-
ues in order to maximize test information around
the cut scores: for each cut score, item difficulties
were sorted from lowest to highest, whereas item
discriminations were sorted to pair the highest
values with the difficulties closest to the cut score
values. (Again, this was done manually in order
to be certain about the location of the maximum
values of TIF, since there was a technical problem
trying to accomplish it with code).

In order to simulate responses to 100 dichot-
omously scored test items, the 50 item parameters
centred at cut score = -1.5 were combined with
the 50 item parameters centred at each of the re-
maining cut scores. Table 2 shows descriptive sta-
tistics of each combination of simulated difficulty
and discrimination values.

In summary, a total of 2 (one or two cut
scores) x 3 (cut score values) x 2 (IRT models)
x 7 (item discrimination values) conditions were
simulated. Within each condition, the expected
proportion of misclassified test takers was calcu-
lated with the Rudner algorithm (Rudner, 2001,
2005), which assumes that an individual’s es-
timated ability © follows a normal distribution
with mean 0 and standard error SE(e) =1 m
(that is, the inverse of the square root of TIF). If
an individual’s estimated ability is below the cut
score value, the probability of misclassification is
the area under the normal distribution which is
above the cut score. Conversely, if an individual’s
estimated ability is above the cut score value, the
probability of misclassification is the area under
the normal distribution which is below the cut
score. The expected proportion of misclassified
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Table 2

Descriptive statistics of item parameters for simulations with two cut scores.

Mean of sampled Percentiles
distribution (Median)
M SD Min P10 P25 P50 P75 P90 Max
Difficulty 5*
M., =0.0 -0.735 0.839 -2.235 -1.898  -1.483 -0.729 -0.045 0.350 0.606
M,=1.5 0.024 1.555 -2.235 -1.898  -1.483 0.030 1.509 1.805 2.230
M., =30 0.753 2.272 -2.235 -1.898  -1.483 0.800 2.991 3.337 3.629
Discrimination a
-2.0 0.245 0.280 0.005 0.048 0.077 0.154 0.308 0.570 1.874
-1.0 0.592 0.542 0.023 0.137 0.237 0.410 0.745 1.267 2.772
-0.5 0.713 0.493 0.041 0.159 0.340 0.633 1.022 1.467 2.302
0.0 1.136 0.688 0.105 0.334 0.599 1.048 1.573 2.182 2.922
1.0 1.557 0.736 0.229 0.598 0.961 1.521 2.111 2.613 2.876
2.0 1.974 0.634 0.526 1.141 1.436 2.027 2.519 2.792 2.982
4.0 2.296 0.631 0.410 1.390 1.961 2.494 2.821 2.932 2.997

Note. “The table shows descriptive statistics of 100 item difficulties sampled from two normal distributions: 50 from a distri-
bution with a mean of p_, = -1.5 (the first cut score), and 50 from a distribution with a mean equal to each value of the second
cut score ().

test takers is the average across individuals of the
probabilities of misclassification.

Data Generation Steps

Within each condition, data were generated

as follows:

1. Set the number of cut scores.

2. Set the cut score values.

3. Set the item parameter values.

4. Draw a sample of 2000 test takers from a
standard normal distribution.

5. Simulate 100 responses to dichotomously

scored test items with either the 1PL or the
2PL IRT model.

Estimate the test takers’ maximum like-
lihood ability and their standard error of
measurement according to their simulated
responses and the item parameter values.

For each test taker, estimate the probability
of misclassification, that is, the probability
of being classified into performance level
B when its estimated ability level falls into
performance level A (p(B|A)).

Estimate the overall expected classification
inaccuracy by averaging all the individual
probabilities of misclassifications.

Estimate the expected proportion of false
positives and false negatives when a single
cut score was simulated, or the expected
proportion of each misclassification when
two cut scores were simulated, by averaging
the corresponding individual probabilities
of misclassifications.
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10. Repeat steps 4 to 9 1000 times. dix 1 shows the code used to conduct simulations
with one cut score, whereas Appendix 2 shows

) ) ) the code for simulations with two cut scores.
All the simulations were conducted in the

R statistical software (R Core Team, 2020): Item
parameters were simulated with package Runuran Results
(Leydold & Hormann, 2021); responses to items
were simulated and test takers’ abilities were es-
timated with package irtoys (Partchev, Maris, &
Hattori, 2017); data were plotted with package
ggplot2 (Wickham, 2016; Wickham et al., 2021);
and the expected proportions of misclassified test
takers were estimated with code adapted from

package cacIRT (Lathrop, 2014, 2015). Appen-

Figure 1 shows boxplots of the expected
proportion of misclassified test takers as a func-
tion of item discrimination for simulations with
one cut score using 1PL IRT model. The general
trend across all panels is that the expected mis-
classification values decrease as item discrimina-
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Figure 1
Expected proportion of misclassified test takers as a function of item discrimination for simulations with one cut score using
1PL IRT model.

Note. Data points represent outliers within each condition.
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tion increases.

The top panels show that the overall expect-
ed classification inaccuracies are higher when the
cut score is placed in the mean of the test takers’
ability distribution, irrespective of item discrimi-
nation values, and lower otherwise. Compare, for
example, the boxplots of overall misclassifica-
tions in the top panels when item discrimination
equals .25.

With one cut score, misclassifications are of
two types: a false positive (being wrongly classi-
fied into the higher performance level when esti-
mated ability score belongs to the lower one) and
a false negative (being wrongly classified into the
lower performance level when estimated ability
score belongs to the higher one). The middle and
bottom panels of Figure 1 show expected mis-
classification values separated into false positives
and negatives, respectively. Within each item dis-
crimination value, false positives are comparable
when cut score equals 0 and 1, and lower when
cut score equals -1; as an example, compare the
boxplots of false positives in the middle panels
when item discrimination equals .25. In contrast,
false negatives are comparable for each item dis-
crimination value when cut score equals -1 and 0,
and lower when cut score equals 1; for example,
compare the boxplots of false negatives in the bot-
tom panels when item discrimination equals .25.

Notice that all the distributions are narrow,
and even the data points corresponding to outli-
ers at each boxplot are not far away between each
other. This implies that the expected misclassifi-
cation values are consistent within each condi-
tion.

Figure 2 shows boxplots of the expected pro-
portion of misclassified test takers as a function
of item discrimination for simulations with one
cut score using 2PL IRT model. The same trends
as those using 1PL model can be observed: the

expected misclassification values decrease as the
median of item discrimination increases across all
panels, the overall expected classification inaccu-
racies when the cut score is placed in the mean of
the test takers’ ability distribution are higher than
when it is placed farther (irrespective of the medi-
an of item discrimination values), false positives
are lower when cut score equals -1 than when it
equals 0 and 1, false negatives are lower when
cut score equals 1 than when it equals -1 and 0,
and all the distributions are narrow (implying that
expected misclassification values are consistent
within each condition).

When Figures 1 and 2 are compared, the
proportions of misclassified test takers are low-
er for the 2PL than for the 1PL model. As an in-
stance, compare the top panels of both figures:
the maximum overall expected misclassifications
reach a median of .15 for 2PL when the cut score
equals 0, lower than the median of approximately
.18 for 1PL.

Figure 3 shows boxplots of the expected
proportion of misclassified test takers as a func-
tion of item discrimination for simulations with
two cut scores using 1PL IRT model. Notice the
different scales on the y-axis. Consistent with the
results of simulations with one cut score, the ex-
pected misclassification values decrease as item
discrimination increases.

The top panels show that the overall ex-
pected classification inaccuracies decrease as the
value of the second cut score shifts away from
the mean of the test takers’ ability distribution,
but lower item discrimination is still associated
to higher expected misclassification of test takers.

With two cut scores and three performance
levels, there are two misclassification types per
each performance level: a false performance level
2 and a false performance level 3 when estimat-
ed ability score belongs to performance level 1, a
false performance level 1 and a false performance
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Figure 2

Expected proportion of misclassified test takers as a function of item discrimination for simulations with one cut score using

2PL IRT model.
Note. Data points represent outliers within each condition.

level 3 when estimated ability score belongs to
performance level 2, and a false performance lev-
el 1 and a false performance level 2 when esti-
mated ability score belongs to performance level
3. The remaining rows of Figure 3 show these six
expected misclassification values.

The second row of Figure 3 shows that item
discrimination is associated to a decreasing ex-
pected false performance level 2 classification of
test takers whose estimated ability score belongs
to performance level 1, and this trend is compa-
rable across the cut score values. On the other
hand, the third row shows that it is unlikely for
test takers to be misclassified into performance
level 3 if their estimated ability score belongs to

performance level 1, unless the second cut score
is placed in the mean of ability distribution and
item discrimination is as low as .25. Although this
is consistent with the general trend observed until
now, misclassification into performance level 3 is
still unlikely.

The fourth and fifth rows of Figure 3 show
that increasing item discrimination is again as-
sociated to a decreasing expected misclassifica-
tion of test takers into performance levels 1 and
3 when their estimated ability score belongs to
performance level 2. In the first case, the false
performance level 1 classification is comparable
across cut score values because the first cut score
was always fixed, so the proportion of misclassi-
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fied test takers remained somewhat stable across
simulations. In the second case, the false per-
formance level 3 classification decreased as the
second cut score shifted away from the mean of
ability distribution, but misclassifications still in-
creased as item discrimination decreased.

The last two rows of Figure 3 show the ex-
pected misclassification of test takers into perfor-
mance levels 1 and 2 when their estimated ability

score belongs to performance level 3. The sixth
row shows that it is unlikely for test takers to be
misclassified into performance level 1 if their es-
timated ability score belongs to performance lev-
el 3. An exception occurred when the second cut
score is placed in the mean of ability distribution
and item discrimination is 2.5, which is inconsis-
tent with the general trend observed previously be-
cause one misclassification increased with a high
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item discrimination. The reason for this exception
is that TIF associated to an item discrimination
of 2.5 is lower than TIF associated to other item
discrimination values (data not shown) for ability
values of 1 or higher, that is, at performance level
3; this lower information increased the standard
error of measurement more than for other item
discrimination values and increased test takers’
expected classification inaccuracy. The last row
of Figure 3 shows that the false performance level

2 classification decreased as the second cut score
shifted away from the mean of ability distribu-
tion, but once again, misclassifications still in-
creased as item discrimination decreased.

Finally, Figure 4 shows boxplots of the ex-
pected proportion of misclassified test takers as
a function of item discrimination for simulations
with two cut scores using 2PL IRT model. Notice
again the different scales on the y-axis.
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those using 1PL model; if anything, the excep-
tion found using 1PL model when the second cut

Results using 2PL model are similar to

score is placed in the mean of ability distribution
and item discrimination is 2.5 was not reproduced
using 2PL model.

When Figures 3 and 4 are compared, the
proportions of misclassified test takers are lower
for the 2PL than for the 1PL model. Compare, for
example, the top panels of both figures: the max-
imum overall expected misclassifications reach a
median of approximately .112 for 2PL when the
second cut score equals 0, lower than the median
of approximately .140 for 1PL.

Discussion

The present simulations were conducted
in order to test whether item discrimination in-
fluences the expected proportion of misclassi-
fied test takers. Consistent with previous studies
(Lathrop & Cheng, 2013; Luecht, 2016; Xing &
Hambleton, 2004), the results suggest this is the
case: a test with low discriminating items tends to
increase the proportion of misclassified test tak-
ers, irrespective of the location of the cut score.
Only one exception was observed: Misclassifica-
tions into performance level 1 of test taker who
should be placed into performance level 3 were
higher when two cut scores were simulated, the
second cut score was placed in the mean of abil-
ity distribution and item discrimination using the
1PL model was 2.5 (see Figure 3). However, this
result does not undermine the general conclusion
because this increase in misclassifications is as-
sociated to a lower TIF for ability values of 1 or
higher; since item discrimination and the observed
exception are both associated to TIF, which at the
same time is associated to a correct -or incorrect-

classification of test takers, then the general result
and the observed exception do not contradict each
other because both support that TIF is associated
to classification inaccuracy.

In addition, simulation using the 2PL IRT
model yielded less expected classification inaccu-
racies than simulation using the 1PL model. This
may be attributed to the variability in discrimina-
tion values simulated under the 2PL model: Even
when the median was as low as .154, there was at
least one item with high discrimination (see the
last column of Tables 1 and 2), thus increasing
TIF and, therefore, reducing misclassifications.

The present results also replicated those of
previous research suggesting that the number of
cut scores and their location relative to the test
takers ability distribution influence classification
inaccuracy (Ercikan & Julian, 2002; Lathrop &
Cheng, 2013; Lee, 2010; Martineau, 2007; Wyse
& Hao, 2012). Specifically, misclassifications
tended to decrease as the cut score value shifted
away from the mean of the ability distribution,
and this trend was more notorious when item dis-
criminations (1PL) or their median (2PL) were
low. Besides, with one cut score, false positives
and negatives follow a different trend depending
on the cut score value: the former decreased only
when cut score equals -1, whereas the latter de-
creased only when cut score equals 1. This may
have some implication depending on the cost as-
sociated to each misclassification (for example,
when establishing a cut score to detect intellec-
tual risk; see Ramirez-Benitez, Jiménez-Morales,
& Diaz-Bringas, 2015), and minimization of one
at the expense of the other may be carefully con-
sidered on each particular case. But still, item dis-
crimination may help diminish this problem.

With two cut scores, misclassification into
an adjacent performance level was higher than
misclassification into a further one. Test takers
classified into performance level 1 were more
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likely to be misclassified into performance level
2 than into performance level 3; conversely, test
takers classified into performance level 3 were
more likely to be misclassified into performance
level 2 than into performance level 1. In addition,
test takers classified into performance level 2
were the most likely to be misclassified into any
other performance level than the remaining test
takers, but as a consequence of fixing the first cut
score at -1.5, they were less likely to be misclas-
sified into performance level 3 as the second cut
score shifted away from the mean of the ability
distribution, and this shift did not influence mis-
classification into performance level 1. But once
again, item discrimination may help diminish this
problem irrespective of the location of cut score
values.

The manipulation of the second cut score
simulated in the present study may not be far
from some real-life situations. As an example,
suppose that test takers who get scores at per-
formance level 3 are candidate for an award; if
the stakeholders decide to increase the minimum
score to be classified into that level, some test tak-
ers who could have been eligible for receiving the
award will no longer be considered because their
test score will now belong to performance level
2. However, this decision will reduce the expect-
ed proportion of misclassified test takers in both
performance levels. Every particular case should
weigh the importance of each consequence in or-
der to make a decision, but once again, increasing
item discrimination may help stakeholders in de-
cision making since misclassifications would be a
less complicated issue to weigh.

Ercikan and Julian (2002) and Martineau
(2007) further showed that the expected classi-
fication inaccuracy increases as the number of
classification categories increases. Although the
present study did not simulate conditions that are
fully comparable between one and two cut scores,

an exercise can be made only for illustrative pur-
poses: comparing the overall expected proportion
of misclassified test takers in conditions where
the single cut score equals 0 versus conditions
with two cut scores where the second cut score
equals 0. This means comparing the top middle
panel of Figure 1 with the top left panel of Fig-
ure 3, as well as the top middle panel of Figure 2
with the top left panel of Figure 4. Table 3 shows
these comparisons more directly by reproducing
the median misclassification values of the con-
ditions just mentioned, their interquartile devia-
tion (which is [P75 — P25]/2) and the difference
between the medians. Positive differences imply
higher misclassification with one cut score, neg-
ative differences imply higher misclassification
with two cut scores.

As can be seen, all differences suggest that
misclassifications were higher with one cut score
that with two, which is contrary to the two studies
previously mentioned. However, the differenc-
es are negligible and they decrease as item dis-
crimination increases. One possible reason for
this apparent discrepancy is the number of items
simulated: the present study simulated responses
to 100 items, whereas the previous studies simu-
lated less than 60, so the present study simulated
conditions in which negligible differences could
be found since more items tended to increase TIF
and, therefore, reduce the standard error of mea-
surement. But once again, these results should be
taken only as an illustrative exercise since com-
parability between conditions is not warranted.

Two limitations of the present results need
to be considered. First, this study used the Rudner
(2001, 2005) algorithm for estimating expected
misclassification of test takers, which assumes
that an IRT model fit data appropriately and that
ability is normally distributed. This implies that
the present results may not be generalizable to
cases where these assumptions do not hold. In that
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Table 3

Median (and interquartile deviation) of the overall expected proportion of misclassified test takers, and their difference, as a
function of either item discrimination (1PL) or median of item discrimination (2PL).

Expected misclassifications by number of cut scores

Discrimination One (cs =0) Two (cs2 =0) Difference
1PL
0.250 .179 (0.0024) .139 (0.0012) .040
0.500 .116 (0.0022) .083 (0.0011) .033
0.750 .085 (0.0020) .059 (0.0011) .026
1.000 .067 (0.0018) .047 (0.0010) .020
1.500 .049 (0.0016) .034 (0.0010) .015
2.000 .040 (0.0015) .029 (0.0009) 011
2.500 .034 (0.0014) .030 (0.0009) .004
2PL
0.154 .138 (0.0023) .116 (0.0011) .022
0.410 .082 (0.0020) .063 (0.0010) .019
0.633 .064 (0.0019) .055(0.0010) .009
1.048 .053 (0.0016) .040 (0.0010) .013
1.521 .042 (0.0015) .032 (0.0009) .010
2.027 .036 (0.0015) .028 (0.0008) .008
2.494 .033 (0.0014) .025 (0.0008) .008

case, a nonparametric algorithm such as Lathrop
and Cheng’s (2014) may be more appropriate to
estimate classification inaccuracy, but it is diffi-
cult to say whether item discrimination influenc-
es inaccuracy since no explicit relation has been
stated between these two in an algorithm like that:
the probability of a correct response is condition-
al on observed total score and these two are not
related by an item characteristic curve determined
by item parameters.

Another limitation is that item parameters
were not estimated, instead, the simulated true
values were used in estimation of the expected
proportion of misclassified test takers, so capi-
talization on chance was not investigated. Ham-
bleton and Jones (1994) mentioned that item pa-
rameter estimates have a positive error relative
to their true values, and Yen (1987) showed that
this error is bigger for discrimination parame-

ter estimates. For the present study, this implies
that TIFs could have been overestimated, and
thus misclassifications in general would have de-
creased, had calibrated item parameter estimates
been used. However, there is no reason to suspect
that capitalization on chance has a differential in-
fluence on item discrimination depending on their
true values, so it is possible that the main result of
the present study may remain using parameter es-
timates instead of true values. In addition, Ham-
bleton and Jones (1994) found that a sample size
of 2000 test takers, such as the one used in the
present study, reduces the effect of capitalization
on chance, and Yen (1987) reported a diminishing
effect of capitalization on chance as test length
increased (see her Table 3), so it is reasonable
to suspect that the same would have happened
in this study, had calibrated item parameter esti-
mates been used.
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crimination has a negative association with the ex-
pected proportion of misclassified test takers: the

In summary, this study found that item dis-

higher the item discrimination becomes, the low-
er expected misclassification will be observed. In
a test with a criterion-referenced score interpreta-
tion, it is important to get validity evidence based
on test content (Popham & Husek, 1969), which is
the reason that justifies the inclusion of item that
don’t fully discriminate (Burton, 2001; Clifford,
2016; Frisbie, 2005; Haladyna, 2016; Popham &
Husek, 1969). Nevertheless, it is recommended to
include as few items with low discrimination val-
ues as possible —or even none— because, oth-
erwise, it becomes more likely to classify a test
taker into a wrong performance level.
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Appendix 1. R Code Used to Conduct Simulations with One Cut Score

This appendix shows the R code I used to simulate each condition with one cut score. It is import-
ant to point out that after step 3a of the code I manually paired item discriminations with item difficulty
values in such a way as to maximize test information around the cut score. Once done, the rest of code
can be run.

#Simulate expected misclassifications with IRT 1PL or 2PL models

#One cut score

#Load necessary R packages
library(tidyverse)
library(irtoys)

library (Runuran)

#Set constants

nsimul <- 1000 #Number of replications of steps 4 to 9 according to step 10
n <- 2000 #Number of test takers according to step 4
k <= 100 #Number of items

#Steps 1 and 2: Set the number and value of cut scores
cutscore <- 0

#Step 3: Set the item parameter wvalues

#3a: Sampling or setting item parameters

#Sampling item difficulty values

b <- rnorm(k,0,1)

#Fixing guessing parameter values at zero

c <- rep(0,k)

#When using 1PL model, set discrimination with these two lines
alpl <- 0.25 #Item discrimination value

a <- rep(alpl, k)

#When using 2PL model, sample discrimination with these two lines
meanlog <- -2 #Mean of sampled lognormal distribution

a <- urlnorm(k, meanlog, 1, 0, 3)

#3b: Creating table of item parameter values

# (column l=a, column 2=b, column 3=c)

params <- cbind(a,b,c)
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params <- data.matrix(params)

#Loop to perform 1000 replications
Data <- rep (NA,nsimul*3)
for (s in 1l:nsimul) {
#Step 4: Draw a sample of 2000 test takers from a
# standard normal distribution (~N(m=0,sd=1))
theta sim <- rnorm(n,0,1)
#Step 5: Simulate 100 responses to dichotomously scored test items
resps <- sim(params,theta sim)
#Step 6: Estimate test takers’ maximum likelihood ability
# and standard error of measurement

theta obs <- mlebme (resps,params,method="ML")

#Step 7: Estimate individual probability of misclassification
inacc <- matrix (NA,n,2)
for (1 in 1:length(theta sim)) {
if (theta obs[i,l]<cutscore) {
#If ability < cutscore, label and estimate false positive
inacc[i,1] <= 0
inacc[i,2] <- pnorm(Inf,theta obs[i,1],theta obs[i,2]) -
pnorm(cutscore, theta obs[i, 1], theta obs[i,2])
}
else {
#If ability >= cutscore, label and estimate false negative
inacc[i,1] <=1

inacc[i,2] <- pnorm(cutscore,theta obs[i,1],theta obs[i,2])

#Step 8: Estimate overall expected misclassifications
inacc <- data.frame (inacc_type=inacc[,1],value=inacc[,2])

Data[s] <- mean (inacc$value)

#Step 9: Estimate the expected proportion of false positives

# and false negatives
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#9a. False positives

falsepos <- inacc %>% filter (inacc_type==0)

Data[s+nsimul] <- mean (falsepos$value)* (length (falsepos$value) /n)
#9b. False negatives

falseneg <- inacc %>% filter (inacc_type==1)

Data[s+nsimul*2] <- mean (falseneg$value) * (length (falsenegS$value) /n)

#Remove objects from R workspace

rm(falsepos, falseneg, inacc, resps, theta obs, theta sim)

Appendix 2. R Code Used to Conduct Simulations With two Cut Scores

This appendix shows the R code I used to simulate each condition with two cut scores. Once
again, after step 3a of the code I manually paired item discriminations with item difficulty values in such
a way as to maximize test information around the cut scores. Once done, the rest of code can be run.

#Simulate expected misclassifications with IRT 1PL or 2PL models
#Two cut scores

#Load necessary R packages
library(tidyverse)

library (irtoys)

library (Runuran)

#Set constants

nsimul <- 1000 #Number of replications of steps 4 to 9 according to f#step 10
n <- 2000 #Number of test takers according to step 4

k <= 100 #Number of items

#Steps 1 and 2: Set the number and value of cut scores

cutscorel <- -1.5

cutscore2 <- 0

#Step 3: Set the item parameter values

#3a: Sampling or setting item parameters

#Sampling item difficulty values

b csl <- urnorm(50, cutscorel, 0.5, cutscorel-0.75, cutscorel+0.75)
b cs2 <- urnorm(50, cutscore2, 0.5, cutscore2-0.75, cutscore2+0.75)
b <- c(b _csl,b cs2)

#Fixing guessing parameter values at zero

c <- rep(0,k)

#When using 1PL model, set discrimination with these two lines
alpl <- 0.25 #Item discrimination value
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a <- rep(alpl,k)

#When using 2PL model, sample discrimination with these five lines
meanlog csl <- -2 #Mean of sampled lognormal distribution
meanlog cs2 <- -2 #Mean of sampled lognormal distribution
a csl <- urlnorm(50, meanlog csl, 1, 0, 3)

a cs2 <- urlnorm(50, meanlog cs2, 1, 0, 3)

a <- c(a_csl,a cs2)

#3b: Creating table of item parameter values

# (column l=a, column 2=b, column 3=c)

params <- cbind(a,b,c)

params <- data.matrix(params)

#Loop to perform 1000 replications

Data <- rep (NA,nsimul*7)

for (s in l:nsimul) {

#Step 4: Draw a sample of 2000 test takers from a

# standard normal distribution (~N(m=0,sd=1))

theta sim <- rnorm(n,0,1)

#Step 5: Simulate 100 responses to dichotomously scored test items
resps <- sim(params,theta sim)

#Step 6: Estimate test takers’ maximum likelihood ability
# and standard error of measurement

theta obs <- mlebme (resps, params,method="ML")

#Step 7: Estimate individual probability of misclassification
inacc <- matrix (NA,n, 3)
for (1 in 1l:length(theta sim)) {
if (theta obs[i,1l]<cutscorel) {
#If ability < cutscorel, label at performance level 1
inacc[i,1] <- 1
inacc[i,2] <- pnorm(cutscore2,theta obs[i,1l],theta obs[i,2]) -
pnorm(cutscorel,theta obs[i,1],theta obs[i,2])
inacc[i,3] <- pnorm(Inf,theta obs[i,1],theta obs[i,2]) -
pnorm(cutscore2, theta obs[i,1],theta obs[i,2])
}
else if (theta obs[i,l]>=cutscore2) {
#If ability >= cutscore2, label at performance level 3
inacc[i,1] <- 3
inacc[i,2] <- pnorm(cutscorel,theta obs[i,1],theta obs[i,2])
inacc[i,3] <- pnorm(cutscore2,theta obs[i,1l],theta obs[i,2]) -
pnorm(cutscorel, theta obs[i,1],theta obs[i,2])
}
else {
#If cutscorel <= ability < cutscore2, label at performance level 2
inacc[i,1] <= 2
inacc[i,2] <- pnorm(cutscorel,theta obs[i,1],theta obs[i,2])
inacc[i,3] <- pnorm(Inf,theta obs[i,1],theta obs[i,2]) -
pnorm(cutscore2, theta obs[i,1],theta obs[i,2])

#Step 8: Estimate overall expected misclassifications
inacc <- data.frame (perf level=inacc|[,1],lower=inaccl,2],upper=inaccl[,3])
Data[s] <- mean (c(inacc$lower, inaccSupper))
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#Step 9: Estimate expected misclassifications

# at each performance level

#9a. Misclassifications at performance level 1 (PL 1)
pll <- inacc %>% filter (perf level==1)

#p(211) = False PL 2
Data[s+nsimul] <- mean (pll$lower)*((0.5*1length(pllS$lower)) /n)
#p(3|1) = False PL 3

Data[s+nsimul*2] <- mean (pllSupper)* ((0.5*length(pllSupper))/n)

#9b. Misclassifications at performance level 2 (PL 2)
pl2 <- inacc %>% filter (perf level==2)

#p(1l|2) = False PL 1
Data[s+nsimul*3] <- mean (pl2S$lower)* ((0.5*1length(pl2$lower)) /n)
#p(312) = False PL 3

Data[s+nsimul*4] <- mean (pl2Supper)* ((0.5*length(pl2Supper))/n)

#9c. Misclassifications at performance level 3 (PL 3)
pl3 <- inacc %>% filter (perf level==3)

#p(1|3) = False PL 1
Data[s+nsimul*5] <- mean (pl3S$lower)* ((0.5*1length (pl3$lower)) /n)
#p(2|3) = False PL 2

Data[s+nsimul*6] <- mean (pl3Supper)* ((0.5*length(pl3Supper))/n)

#Remove objects from R workspace
rm(pll,pl2,pl3,inacc, resps,theta obs,theta sim)
}
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Resumen

La agresion es una problematica de importancia para
los adolescentes, por ello, la comprension de este fendme-
no es crucial. El propdsito de este estudio es analizar la
validez estructural y la invarianza del Reactive/Proactive
Aggression Questionnaire (RPQ) en adolescentes limefios
institucionalizados y no institucionalizados. Se selecciona-
ron 344 adolescentes hombres, entre 15 y 17 afios (M,
=16.055, DE_, , = .674), el 51.16% se encontraban insti-
tucionalizados en un centro juvenil de diagndstico y reha-
bilitacion social debido a conflictos con la ley penal. Los
resultados muestran que el modelo bidimensional del RPQ
presenta indices de ajuste relativamente aceptables (SB-y?
= 461.463 ,,, CFI = .914, RMSEA = .054 [.047-.062]).
Ademas, en ambos grupos, se estableci6 la invarianza con-
figuracional, métrica, escalar y estricta. Se reportan coe-
ficientes omega adecuados para la agresion reactiva (o =
.197) y agresion proactiva (o = .837). Se concluye que el
RPQ es una medida bidimensional, parsimoniosa e inter-
pretable que mide la agresion reactiva y proactiva en los
adolescentes ya mencionados.

Palabras clave: validez, fiabilidad, agresion proactiva,
agresion reactiva, violencia

Abstract

Aggression is an important problem of adolescents,
the understanding of this phenomenon is crucial. The pur-
pose of this study is to analyze the structural validity and
invariance of the Reactive/Proactive Aggression Question-
naire (RPQ) in institutionalized and non-institutionalized
adolescents from Lima. 344 male adolescents were se-
lected, among 15 and 17 years old M,,, = 16.055, SD_,
= .674), 51.16% were institutionalized in a youth center
for diagnosis and social rehabilitation due to conflicts with
criminal law. The results show that the two-dimensional
model of the RPQ presents relatively acceptable fit indices
(SB-y’ = 461.463 ,,,, CFI = .914, RMSEA = .054 [.047-
.062]). Additionally, the configurational, metric, scalar and
strict invariance was established in both groups. Adequate
omega coefficients are reported for reactive aggression (®
=.797) and proactive aggression (o = .837). It is concluded
that the RPQ is a two-dimensional, parsimonious, and in-
terpretable measure that determines reactive and proactive
aggression in the aforementioned adolescents.

Keywords: validity, reliability, proactive aggression, reac-
tive aggression, violence
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Introduccion

Durante el primer trimestre de 2019 se re-
gistraron mas de 4500 casos de violencia esco-
lar en Lima Metropolitana. Estos casos incluyen
violencia fisica, psicoldgica y sexual. De estos, el
50.9% se dio entre los escolares de nivel secunda-
rio (Ministerio de Educacion, 2019). Por lo tanto,
resulta pertinente entender a la violencia como
una expresion extrema de la agresion (Allen &
Anderson, 2017).

La agresion es un comportamiento que bus-
ca dafiar a otra persona que se encuentra motivada
a evitarlo. Por lo tanto, es intencional, dado que
se constituye como un acto para causar dafio con
consciencia de ello. La agresion implica diferen-
tes conductas que, a pesar de parecer similares,
poseen diferentes motivaciones (Allen & Ander-
son, 2017). Para objeto de la presente, se utilizara
la distincion entre agresion proactiva 'y reactiva
(Dodge, 1991).

La agresion reactiva o impulsiva es una
conducta que se expresa como reaccion a una pro-
vocacion o amenaza percibida (real o imaginada)
en diferentes situaciones (Andreu, Ramirez, &
Raine, 2006). Es entendida por quien la ejecuta
con propoésito defensivo y estd relacionada con
la hostilidad (Roncero, Andreu, & Pefia, 2016).
A su vez, de acuerdo con Penado, Andreu y Pefia
(2014), se asocia con la impulsividad.

Por su parte, la agresion proactiva es el con-
junto de conductas intencionadas y motivadas que
tienen como fin causar dafio a otra persona. Ello
evidencia una evaluacion positiva de la agresion
(Ramirez & Andreu, 2006). Asimismo, quienes la
ejercen pueden deshumanizar a sus victimas (Pe-
nado et al., 2014). Por lo general, estas conduc-
tas agresivas se encuentran asociadas al trastorno
disocial (Lobbestael, Cima, & Lemmens, 2015),
asi como a la conducta antisocial (Penado et al.,
2014).

Diversos estudios realizados en Espafia con
estudiantes adolescentes no institucionalizados
sefialan que la conducta agresiva puede afectar
el desarrollo de la autoestima y el autoconcepto
(Torregrosa, Inglés, & Garcia-Fernandez, 2011).
Por otro lado, Garaigordobil, Durd y Pérez (2005)
encontraron que la conducta agresiva favorece la
conducta antisocial en adolescentes. Asimismo,
Torregrosa, Inglés, Garcia-Ferndndez, Valle y
Nufiez (2012) sefialaron que la conducta agresiva
afecta significativamente las metas académicas
de los escolares de nivel secundario.

De acuerdo con lo sefialado, y considerando
que la adolescencia es una etapa del ciclo vital
relativamente sensible a los cambios (Andolfi &
Mascellani, 2012), es de suma importancia cono-
cer como los adolescentes expresan sus conductas
agresivas (Linares, 2015). De esta manera, Cere-
zo-Ramirez y Méndez-Mateo (2009) en un estu-
dio realizado con adolescentes espafioles no ins-
titucionalizados, sefalan que la mayoria de ellos
no presentan mas que los problemas propios de
esta etapa; sin embargo, un grupo significativo de
adolescentes suele iniciar problemas de conduc-
ta que pueden tornarse cronicos. Esto ultimo fue
reportado por Vega-Cauich y Zumarraga-Garcia
(2019), en un estudio con adolescentes institucio-
nalizados debido a conflictos con la ley penal, en
Meéxico.

La literatura especializada coincide en que
los adolescentes de sexo masculino son mas pro-
pensos a manifestar estas conductas agresivas
(Bernardes de Moraes, 2013). Esto fue corrobora-
do por Torregrosa et al. (2010) quienes lo identifi-
caron en estudiantes adolescentes espafioles, chi-
nos y mexicanos no institucionalizados. En Pert,
la predominancia de las conductas agresivas en
estudiantes adolescentes varones es elevada (Ro-
jas-Zegarra et al., 2020; Romani, Gutiérrez, &
Lama, 2011). Esto revela la importancia del es-
tudio de la conducta agresiva en los adolescentes,
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ya que su establecimiento en edades tempranas
suele estructurar pautas de interaccion inadecua-
das que pueden generar consecuencias negativas
(De la Cruz-Gil, 2008).

Desde este marco, el estudio de la agresion se
ha basado en el modelo tedrico de Dodge (1991),
ya que es aceptado por la comunidad académica
para explicar la agresion en adolescentes. A partir
de sus postulados, Raine et al. (2006) disenaron
el Reactive/Proactive Aggression Questionnaire
(RPQ), sobre una muestra de 334 adolescentes
estadounidenses. El analisis factorial confirmato-
rio (AFC) corrobor6 que la RPQ es una medida
bidimensional (proactive-reactive model) capaz
de discriminar la agresion reactiva y proactiva
en muestras de adolescentes. Las cargas facto-
riales para reactive factor fluctuaron entre .48 y
.65, mientras que para proactive factor las mis-
mas variaron entre .52 y .64, con indices de ajuste
adecuados ()(2(g0 =334 ,,,; CFI=.91; RMSEA =
.04). Asimismo, determinaron la fiabilidad de la
medida mediante el coeficiente alfa el cual oscila
entre .84 (reactive factor) y .90 (proactive factor).

Posteriormente, este instrumento fue adap-
tado al espafiol por Andreu-Rodriguez, Pefa-Fer-
nandez y Ramirez (2009) sobre una muestra de
732 adolescentes espafioles. La validacion se rea-
liz6 a través de una AFC con el método de mini-
mos cuadrados no ponderados, y se demostrd que
el modelo bifactorial presentaba indices de ajuste
adecuados, respecto a un modelo unidimensional
(GFI = .98; NFI = .96; RMR = .02). Las cargas
factoriales para el factor de agresion reactiva se
encontraron alrededor de .49 y .70, mientras que
para el factor de agresion proactiva estas fluctua-
ron entre .50 y .72. El hallazgo mas interesante
fue que los varones presentaron mayores niveles
de agresion proactiva que las mujeres.

El RPQ también ha sido analizado en otros
contextos, y ha mostrado una adecuada prestancia
para medir el constructo en adolescentes portu-

gueses institucionalizados en centros de rehabili-
tacion social debido a conflictos con la ley penal
(Pechorro, Ray, Raine, Marocco, & Gongalves,
2015). Asi también, Cenkseven-Onder, Avci y
Colakkadioglu (2016) adaptaron el instrumento
en adolescentes turcos, constatando la validez
y fiabilidad del instrumento. Del mismo modo,
Penado et al. (2014) analizaron las propiedades
psicométricas del RPQ y demostraron la consis-
tencia de sus medidas en escolares espanoles.

En Peru, Abanto-Chomba (2018) realizo la
validacion del RPQ en estudiantes adolescentes
no institucionalizados. Los resultados indican que
el RPQ presenta un modelo bidimensional con
un ajuste general adecuado con indices RMSEA
= .05, SRMR = .05, CFI = .91, TLI = .90, satis-
factorios. Con respecto a la fiabilidad, se reportan
coeficientes omega cuyos valores fluctian entre
.73 (reactiva)y .77 (proactiva). Del mismo modo,
Florian-Guarniz (2018) adapto el RPQ en esco-
lares peruanos de la ciudad de Huaraz y reportod
resultados similares en cuanto a la bidimensiona-
lidad del instrumento. La estimacion de la fiabi-
lidad sugiere que el instrumento original presenta
una adecuada consistencia en la medicion de la
agresividad reactiva (o = .66) y proactiva (o =
.70).

Un estudio realizado por Rojas-Zegarra et al.
(2020) llevado a cabo sobre una muestra de 2830
adolescentes peruanos no institucionalizados de
la ciudad de Arequipa da cuenta de la validez y
fiabilidad del RPQ. Los resultados evidencian la
validez estructural del modelo bidimensional, el
cual se obtuvo por el método de minimos cua-
drados ponderados diagonalmente (DWLS) que
arrojo cargas factoriales que fluctian entre .52 y
77 (reactiva) y 49 y .81 (proactiva). En dicha
investigacion, los indices de ajuste fueron ma-
yormente adecuados para validar el instrumento
original (CFI y TLI mayores de .90 y RMSEA y
SRMR menores de .08).
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plorado las evidencias de validez y fiabilidad del
RPQ en adolescentes peruanos (Rojas-Zegarra et

Si bien existen investigaciones que han ex-

al., 2020), no se han realizado validaciones espe-
cificamente en adolescentes institucionalizados
debido a conflictos con la ley penal. Lo anterior
es de suma importancia, ya que segun el Obser-
vatorio Nacional de Politica Criminal (2017),
dichos adolescentes institucionalizados presen-
tan problemas de ansiedad, depresion y adiccion
a sustancias. Asimismo, sus entornos familiares
son desorganizados, han crecido en abandono
funcional y en situaciones de riesgo. Debido a la
problemadtica que todo ello implica es necesario
realizar estudios que permitan caracterizar, com-
parar, modelar y predecir tales conductas.

En tal sentido el objetivo del presente estu-
dio es analizar la validez estructural e invarian-
za del Reactive/Proactive Questionnaire (RPQ)
en adolescentes limefios no institucionalizados e
institucionalizados debido a conflictos con la ley
penal. Al respecto, el establecimiento de la inva-
rianza factorial resulta necesario pues es una pro-
piedad de los instrumentos de medida que permite
realizar comparaciones entre grupos que presen-
tan una condicion que podria generar un sesgo en
la medicion (Byrne, 2008).

Método
Participantes

Se trata de un estudio instrumental (Ato,
Lopez-Garcia, & Benavente, 2013), para el cual
se seleccionaron intencionalmente 344 adoles-
centes varones de Lima Metropolitana, cuyas
edades estan comprendidas entre los 15 y 17
anos (M_, , = 16.06, DE_ = .67), de los cuales
el 51.16% se encontraban internados en un cen-
tro juvenil de diagnostico y rehabilitacion social

debido a que cometieron alguna infraccion a la
ley penal (p. ej. homicidio, robo, hurto y venta
ilicita de drogas; M = 16.14, DE =.77) y 48.84%
provienen de una institucion educativa de nivel
secundario (M = 15.97, DE = .55). Estos ultimos
fueron elegidos debido a su accesibilidad y nivel
sociocultural, el mismo que resulta similar al del
grupo de adolescentes institucionalizados, como
es el caso de provenir de zonas urbanas de Lima
y de un estrato social bajo. Cabe mencionar que
los jovenes institucionalizados se encontraban
culminando el nivel primario y cursos de los dos
primeros afios del nivel secundario y los jovenes
no institucionalizados se encontraban cursando
niveles de estudios similares.

Respecto a la idoneidad del tamafio de
muestra, Herrero (2010) sefiala que no existe un
consenso respecto al tamafio de muestra para los
modelos SEM; sin embargo, indica que la fiabi-
lidad del modelo depende de su complejidad y
del nimero de sujetos con que cuenta el inves-
tigador para contrastarlo, pues en ello radica la
complejidad del modelo y de si se han realizado
modificaciones post-hoc en el mismo. Asimismo,
Lloret-Segura, Ferreres-Traver, Hernandez-Bae-
za y Tomas-Marco (2014) sostienen que solo en
los casos en los cuales la medida haya presentado
comunalidades en torno al .30 y con tres items por
factor, seran necesarias muestras mayores a 400
participantes.

Instrumento

Cuestionario de Agresion Reactivo-Proactivo
(CAR-P). Para medir la agresion reactiva y proac-
tiva se utilizo el CARP, disefiado por Raine et al.
(2006), el cual consta de 23 items distribuidos en
dos dimensiones: agresion reactiva (AR) y agre-
sion proactiva (AP), con opciones de respuesta
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tipo Likert: (1) nunca (2) a veces y (3) a menudo.
El instrumento ha sido validado en otros paises
como Espafia y Turquia. En la presente investi-
gacion, se empled la adaptacion en Pert realizada
por Rojas-Zegarra et al. (2020), la cual fue apli-
cada a 2830 estudiantes de nivel secundario de 13
a 19 anos. La evidencia de validez se determind
mediante un analisis factorial confirmatorio con
el método de minimos cuadrados diagonalmen-
te ponderados (DWLS), y se encontraron cargas
factoriales estandarizadas para ambos factores
que oscilan entre .31 y .77. Los indices de ajuste
resultaron satisfactorios, con valores RMSEA =
.07, SRMR = .07, CFI =.96, TLI = .96. Se evaluo
la confiabilidad mediante el método de consisten-
cia interna, reportando coeficientes omegas por
encima de .70 para ambos factores.

Procedimiento

Inicialmente se solicitaron los permisos res-
pectivos a las instituciones en las cuales se realizo
la investigacion. Una vez recibida la autorizacion
para la ejecucion del estudio, se llevaron a cabo
las evaluaciones en las instalaciones de una ins-
titucion educativa del distrito del Rimac. Simul-
taneamente se iniciaron las evaluaciones en el
Centro Juvenil de Diagnostico y Rehabilitacion
ubicado en el distrito de San Miguel. Ambas ins-
tituciones se encuentran en Lima Metropolitana.
Las mediciones se llevaron a cabo entre los meses
de abril y noviembre del 2019. Previo a la admi-
nistracion del RPQ, los participantes firmaron el
consentimiento informado. En este documento
se dio a conocer el caracter voluntario del estu-
dio, la libertad de su participacion, la ausencia
de dafio fisico y psicoldgico y la confidenciali-
dad de la informacion recabada. En tal sentido,
se siguieron las recomendaciones de la Ameri-

can Educational Research Association (AERA),
American Psychological Association (APA) y el
National Council on Measurement in Education
(NCME; AERA, APA, & NCME 2014). Final-
mente, se informo a los participantes el proposito
de la evaluacion y se indicoé que podian solicitar
sus resultados de forma individual, con total con-
fidencialidad.

Analisis de datos

El andlisis estadistico se realiz6 a través de
una serie de etapas. En la primera se analizaron
las medidas descriptivas de los items y sus carac-
teristicas distribucionales, siendo evaluada la nor-
malidad a través de los coeficientes de asimetria
y curtosis. Se considera a los valores dentro del
rango de = 1.5 como indicadores de normalidad
univariada (Pérez & Medrano, 2010). Luego, para
1dentificar las evidencias de validez estructural, se
realizd un andlisis factorial confirmatorio (AFC)
con el método weighted least square mean and
variance adjusted (WLSMV), debido a la natu-
raleza categorica de las variables de estudio (Do-
minguez-Lara, 2014; Verdam, Oort, & Sprangers,
2016), ademas de ser un estimador mas confiable
en muestras pequefas (Li, 2014), se consideraron
pesos factoriales aceptables a partir de .40 (Wi-
lliams, Onsman, & Brown, 2010). Asimismo, se
evaluaron los indices de ajuste del modelo, en-
tre ellos: la razén chi cuadrado sobre los grados
de libertad (y*/gl) con valores esperados meno-
res a 3, root mean square error of approximation
(RMSEA) y standardized root mean square resi-
dual (SRMR). En ambos casos se esperan valores
por debajo de .08 sugeridos por Bentler y Bonnet
(1980).

Se incluyo6 el comparative fit index (CFI)
de Joreskog y Sorbom (1986) y el indice de Tuc-
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ker-Lewis (TLI) ambos con valores esperados por
encima de .90 (Kline, 2015; Hair, Andreson, Ta-
tham, & Black, 1999). Adicionalmente, a partir
de las cargas factoriales, se calculd la varianza
promedio extraida (average variance extracted
[AVE]) considerando valores alrededor del .50
como satisfactorios. Con ello se verificaron las
evidencias de validez interna convergente (For-
nell & Larcker, 1981). Para establecer la invarian-
za de la medida en diferentes grupos, se utilizo el
criterio de Wu y Estabrook (2016), quienes con-
sideran un nivel estandar y una parametrizacion
theta. Asimismo, los autores realizan una varia-
cion a la invarianza configuracional, fijando los
thresholds (umbrales). Para la invarianza métrica
se fijaron los umbrales y las cargas factoriales. En
el caso de la invarianza escalar se fijaron los um-
brales, las cargas factoriales y los interceptos.
Luego, para determinar la invarianza estricta
se restringieron los umbrales, cargas factoriales,
interceptos y residuos. La invarianza de la medi-
da se evalud a través de los cambios menores a
.01 en los indices CFI (Byrne, 2008). También se
consideraron cambios en el RMSEA (ARMSEA)
< .01, y en el SRMR (ASRMR) < .03 asumien-
do estos criterios como medidas adecuadas para
aceptar la invarianza (Chen, 2007). La confiabi-
lidad se evalud en su consistencia interna con el
coeficiente omega categdrico (mcategoérico) obtenido
a través del BCA bootstrap junto a sus intervalos
de confianza (IC) al 95% (Ventura-Leon, 2018a).
Para establecer la validez por grupos con-
trastables se compararon los puntajes de la AR y
AP mediante el estadistico ¢ de Student, se esta-
blecid para su interpretacion un error estimado el
.05 yun nivel de confianza del 95%. Asimismo, se
calcularon los tamafios de efecto d de Cohen para
comparacion de muestras independientes, cuyos
valores pueden ser interpretados como pequeno
(d > .20), mediano (d > .50) o grande (d > .80;
Cohen, como se cit6 en Ventura-Leon, 2018b).

Finalmente, la confiabilidad compuesta se
calcul6 a partir de la sumatoria cuadratica de las
cargas factoriales entre los errores de medida, la
cual considera los cambios en las cargas factoria-
les producto de la inclusion de errores correlacio-
nados entre los items (Hair et al., 1999).

Para los andlisis se utilizaron el programa
IBM SPSS, version 25 y el RStudio version 3.3.2
(RStudio Team, 2015), empleandose el paquete
Lavaan (Rosseel et al., 2021).

Resultados
Analisis descriptivo

EnlaTabla 1, se presenta el analisis descrip-
tivo de los items que componen el CAR-P. Las
medidas reportadas dan cuenta de la media (M),
desviacion estandar (DE), coeficiente de asime-
tria (g,) y curtosis (g,). Estos valores se calcula-
ron a partir de las puntuaciones obtenidas en cada
uno de los items que conforman el instrumento.
Se evidencio que los items 1 (M = 1.98) y 19
(M = 1.90) presentan las medias aritméticas mas
altas, mientras que las medias mas bajas estan
presentes en los items 18 M = 1.21) y 21 (M =
1.21). En cuanto a la variabilidad, se aprecia que
los items 14 (DE = .69) y 19 (DE = .66) son los
que presentan mayor dispersion. La asimetria y
curtosis arrojan valores por encima de + 1.50, lo
que indica que la distribucion de los items no se
aproxima a una distribucién univariante normal
(Pérez & Medrano, 2010).

Evidencias de validez basada en la estructura
interna

En la Tabla 2, respecto a la estructura inter-
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Tabla 1
Estadisticos descriptivos.
Min Max M DE g, g,
P1 1.000 3.000 1.983 523 -0.022 0.685
P2 1.000 3.000 1.459 .605 0.953 -0.099
P3 1.000 3.000 1.904 591 0.025 -0.182
P4 1.000 3.000 1.721 .655 0.362 -0.741
P5 1.000 3.000 1.843 .651 0.168 -0.682
P6 1.000 3.000 1.453 .633 1.080 0.069
P7 1.000 3.000 1.657 .580 0.222 -0.674
P8 1.000 3.000 1.529 .634 0.789 -0.397
P9 1.000 3.000 1.381 .594 1.309 0.680
P10 1.000 3.000 1.308 570 1.697 1.861
P11 1.000 3.000 1.593 613 0.518 -0.623
P12 1.000 3.000 1.323 564 1.563 1.467
P13 1.000 3.000 1.837 .622 0.126 -0.508
P14 1.000 3.000 1.808 .690 0.272 -0.896
P15 1.000 3.000 1.308 .570 1.697 1.861
P16 1.000 3.000 1.308 570 1.697 1.861
P17 1.000 3.000 1.311 523 1.421 1.078
P18 1.000 3.000 1.206 472 2.254 4413
P19 1.000 3.000 1.901 .658 0.107 -0.698
P20 1.000 3.000 1.323 .527 1.350 0.863
P21 1.000 3.000 1.209 498 2.369 4.798
P22 1.000 3.000 1.297 550 1.705 1.963
P23 1.000 3.000 1.186 439 2.319 4.811

na del instrumento, se aprecia que la mayoria de
los reactivos alcanzan cargas factoriales satisfac-
torias (> .40) tal como sugiere la literatura (Wi-
lliams et al., 2010), con excepcion del item 18,
el cual obtiene una carga factorial igual a .33 y
que se ubica en la dimensidon agresion proacti-
va (AP). Los valores de los residuos fluctian en-
tre .41 y .81 para la dimension agresion reactiva
(AR), mientras que estos oscilan entre .33 y .89
para la dimension AP. El promedio de la suma
de las cargas factoriales al cuadrado (AVE) para

el caso de AR es igual a .37, para AP el AVE es
igual a .41, cuyo valor se encuentra ligeramente
por debajo de lo sugerido (AVE > .50), por lo que
no se puede precisar que la estructura bidimensio-
nal original presente validez interna convergente
(Fornell & Larcker, 1981). A partir de las cargas
factoriales se calcul6 el coeficiente de fiabilidad
compuesta (FC) para AR (FC = .86) y AP (FC =
.75), ambos casos corresponden a valores adecua-
dos (Hair et al., 1999). En cuanto a los indices de
ajuste del modelo robusto, se reporta un SB-y* =
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Tabla 2
Estructura factorial del RPQ.
items AR AP £ e
P1 .57 32 .68
P3 .66 43 .57
P5 43 .19 .81
P7 .50 25 75
P8 .65 42 .58
P11 77 .59 42
P13 48 23 77
P14 .52 27 73
P16 77 .59 41
P19 .52 27 73
P22 75 .56 44
P2 .66 43 .57
P4 .58 33 .67
P6 .62 .38 .62
P9 .62 .39 .61
P10 77 .59 41
P12 .68 46 .54
P15 .68 47 .53
P17 .61 .37 .63
P18 33 A1 .89
P20 .61 .37 .63
P21 .82 .67 33
P23 .59 35 .65
F1 F2
F1 - - -
F2 .79 - - -
AVE 37 41 - -
FC .86 75 - -
461.46 (gl = 229; p < .01), con indices de ajuste Invarianza de la medida segun condicion de

comparativo aceptables (CFI = 91, TLI = 91)y residencia

el RMSEA es igual a .05 [.05-.06], ambos corres-

pondientes a un ajuste adecuado (Ruiz, Pardo, & Adicionalmente, se analiz6 la invarianza del
San Martin, 2010), al igual que el SRMR = .08 RPQ, cuyos resultados muestran que los ACFI,
(Hair et al., 1999). ARMSEA y ASRMR se encuentran dentro de los
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parametros sugeridos (Byrne, 2008; Chen, 2007).
Estos hallazgos permiten establecer la invarian-
za configuracional, métrica, escalar y estricta de

la medida de la agresion reactiva y proactiva en
adolescentes institucionalizados y no institucio-
nalizados (ver Tabla 3).

Tabla 3
Invarianza del RPQ segun condicion de residencia.
Invarianza L CFI ACFI RMSEA ARMSEA SRMR ASRMR
[IC 90%]

Configuracional* 679.76 5, 93 - .051.05 - .06] - 11 -
Métrica 694.12 ., .93 .00 .05 [.04 - .06] .00 11 .00
Escalar 760.72 91 .02 .05 [.05 - .06] .00 A2 .01
Estricta 785.84 91 .00 .05 [.05 - .06] .00 12 .00

(523)

Nota. * con threshold fijados seglin el método de Wu y Estabrook (2016).

Evidencias de fiabilidad

La fiabilidad del RPQ se evalué por el mé-
todo de consistencia interna. Se reporta el coefi-
ciente omega categorico (cocategérim) con sus res-
pectivos intervalos de confianza, obteniéndose
o = .80 [IC = .76, - .83] para la agresion reactiva
(AR) y ® = .84 [IC = .80, - .87] para la agresion
proactiva (AP) y también se calcul6 el coeficiente
omega para los subgrupos. Los adolescentes ins-
titucionalizados obtuvieron un coeficiente igual a
.83 para AR y .86 para AP, mientras que los ado-
lescentes no institucionalizados alcanzaron un

omega igual .74 para AR y .55 para AP.
Evidencias de validez por grupos contrastables

Se realiz6 un analisis de validez por grupos
contrastados. Para ello se compar6 la agresion re-

activa y proactiva en adolescentes institucionali-
zados y no institucionalizados. Los resultados se
exponen en la Tabla 4, se observa que no se iden-
tificaron diferencias estadisticamente significati-
vas entre ambos grupos, con un efecto pequeiio (d
=.17). Sin embargo, si se encontraron diferencias
estadisticamente significativas para los dos gru-
pos en lo referente a la agresion proactiva, con un
tamano de efecto mediano (d = .67).

Discusion

El presente estudio tuvo como objetivo
analizar la validez estructural y la invarianza del
RPQ en adolescentes no institucionalizados e ins-
titucionalizados. Los hallazgos demuestran que
la RPQ es una medida bidimensional, coherente,

Tabla 4
Comparacion de la agresion reactiva y proactiva, segin condicion.
Variable M(DE) ., M(DE) , t P d
Agresion reactiva 18.98 (4.30) 18.32 (3.29) 1.61 > .05 17
Agresion proactiva 17.39 (4.73) 14.93 (2.49) 6.09 <.01 .65
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parsimoniosa e interpretable capaz de discriminar
la agresion reactiva y proactiva en adolescentes,
lo cual es coherente con el modelo original de
Raine et al. (20006).

No obstante, una diferencia del presente es-
tudio con respecto a los otros (Raine et al., 2006;
Rojas-Zegarra et al., 2020) es la muestra con la
que se han explorado las evidencias de validez
y fiabilidad del RPQ. Un grupo estuvo confor-
mado por adolescentes institucionalizados, que
se encuentran internados en un centro juvenil de
diagnéstico y rehabilitacion, por haber cometi-
do infracciones a la ley peruana y otro grupo por
adolescentes que se desenvuelven en condiciones
regulares en un centro educativo (adolescentes no
institucionalizados).

En cuanto a las evidencias de validez basa-
das en la estructura interna, no solo se corrobo-
ra la estructura teorica del instrumento, sino que
se obtuvieron cargas factoriales sustancialmente
superiores en ambos factores en comparacion
con el estudio de Raine et al. (2006) llevado a
cabo en adolescentes espafoles y con otro estu-
dio desarrollado con una muestra de adolescen-
tes peruanos (Rojas-Zegarra et al., 2020). Esto
puede deberse al método de extraccion utiliza-
do. Mientras que en los estudios mencionados se
emplearon métodos como maxima verosimilitud
o minimos cuadrados ponderados diagonalmen-
te, en esta investigacion el método utilizado fue
WLSMYV debido a la naturaleza categorica de las
variables (Dominguez-Lara, 2014; Verdam et al.,
2016), ademas de ser un estimador mas confiable
en muestras pequeiias (Li, 2014).

Asimismo, los resultados permitieron es-
tablecer la invarianza del RPQ en adolescentes
institucionalizados y no institucionalizados, lo
que demuestra la equivalencia de su estructura
interna y de sus puntuaciones en ambos grupos
(Byrne, 2008; Wu & Estabrook, 2016). Con ello
se corrobora que la medida no presenta sesgos

de medicion con respecto a esta condicion de los
adolescentes. Sin embargo, este resultado no es
comparable con otros estudios puesto que no se
han identificado investigaciones que hayan eva-
luado estos parametros.

En este sentido, al establecerse la invarian-
za configuracional, se hallé que la RPQ es una
medida que sostiene la misma organizacioén del
constructo para los grupos. Asimismo, al demos-
trarse la invarianza métrica, se entiende que cada
reactivo compone la medicioén del constructo en
grado similar (Putnick & Bornstein, 2016). Al
establecerse la invarianza escalar, es posible rea-
lizar comparaciones que permitan diferenciar el
predominio de agresion en uno y otro grupo con
la seguridad de que las diferencias encontradas
corresponden a la condicion de los adolescentes
y no a sesgos en el instrumento (Lee, 2018). Al
demostrar la invarianza estricta (residual), se de-
muestra que la varianza especifica y error son si-
milares en ambos grupos (Elosua, 2005).

Estos resultados tienen implicancias tedri-
cas y practicas para la investigacion. A nivel ted-
rico, al corroborar la estructura bidimensional de
la RPQ, se provee de evidencia empirica al mode-
lo tedrico subyacente sobre el cual fue disenado
originalmente el instrumento (Nunnally, 2013). A
nivel préactico, estos hallazgos justifican el uso de
una medida psicoldgica para identificar la agre-
sion reactiva y proactiva de forma diferenciada.
Ademas, puede utilizarse en diferentes contextos,
tanto clinicos como educativos (Medrano & Pé-
rez, 2019). Finalmente, al identificar que se trata
de una medida que cuenta con evidencias de vali-
dez y fiabilidad, su uso en la investigacion garan-
tiza mediciones libres de sesgos producidos por
errores sistematicos (Bisquerra, 2004)

En lo que respecta a la fiabilidad del RPQ,
se obtuvo una consistencia interna similar a la
reportada en otras investigaciones (Raine et al.,
2006; Rojas-Zegarra et al., 2020). Los hallazgos
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confirman la estabilidad de las mediciones del
RPQ tanto en los adolescentes institucionaliza-
dos como en los adolescentes no institucionaliza-
dos. Sin embargo, se puede apreciar que la RPQ
presentd medidas mas consistentes en el grupo
de adolescentes institucionalizados, posiblemen-
te porque en ellos los efectos de la deseabilidad
dada su condicion se hicieron menos relevantes.
Esta hipotesis se confirma al comparar la agre-
sion reactiva y proactiva en ambos grupos, pues
solo se encontraron diferencias significativas en
la agresion proactiva a favor del grupo de adoles-
centes institucionalizados, quienes por su condi-
cion se espera que presenten este atributo (Allen
& Anderson, 2017) pues estd intimamente rela-
cionado con conductas antisociales (Penado et al.,
2014) propias de la circunstancia que ha llevado a
su internamiento.

Al haber constatado la validez estructural y
la invarianza del RPQ, se viabiliza el desarrollo
de futuros estudios que puedan explorar las di-
ferencias entre adolescentes institucionalizados y
no institucionalizados. Asimismo, permite esta-
blecer en qué medida la agresion reactiva y proac-
tiva podrian constituir factores de riesgo para la
reincidencia delictiva (Horcajo-Gil, Dujo-Lopez,
Andreu-Rodriguez, & Marin-Rullan, 2019).

Entre las principales limitaciones de la
investigacion hemos de mencionar que los re-
sultados no pueden ser generalizables, siendo
interpretables Unicamente en relacion a la parti-
cularidad de la muestra seleccionada debido al
tipo de muestreo utilizado. También, por la natu-
raleza del estudio y por los permisos obtenidos,
no fue posible establecer otros tipos de evidencia
de validez. Asimismo, no se analiz6 la invarian-
za factorial del RPQ considerando otros aspectos
sociodemograficos como la edad y el tiempo de
internamiento.

En cuanto a las recomendaciones, es nece-
sario que se incremente la cantidad de participan-

tes considerando otras caracteristicas sociodemo-
graficas (otros estratos econdmicos y sociales)
ademas de plantear un tipo de muestreo probabi-
listico. Es pertinente plantear la invarianza de me-
dicion a nivel regional debido a las marcadas di-
ferencias de esta caracteristica sociodemografica
en ¢l Pera. Por ultimo, se considera necesario, en
futuras investigaciones, analizar las evidencias de
validez basadas en la relacion con otras variables
y estimar las evidencias de fiabilidad mediante el
método de estabilidad temporal. Adicionalmente,
es necesario plantear un modelo explicativo para
conocer las causas y consecuencias de la agresion
proactiva en los adolescentes institucionalizados.
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Resumen

Este trabajo analiza las propiedades psicométricas
de la version en castellano del test de temperamento Early
Child Behavior Questionnaire Very Short Form (ECBQ-
VSF) en una muestra de 401 infantes (M_, , = 27.05 meses
DE = 7.08) de Buenos Aires. El analisis factorial explo-
ratorio mostré una estructura de tres factores que explicod
el 27% de la varianza, con aceptables pesos factoriales de
sus items. El analisis factorial confirmatorio indico que el
ajuste del modelo propuesto fue aceptable, siguiendo la es-
tructura factorial original de tres subescalas. El analisis de
la confiabilidad sefial6 una buena consistencia interna para
esta muestra. A su vez, esta version mostré resultados espe-
rables relativos a las correlaciones entre las distintas sub-
dimensiones de la escala, y diferencias segun género, nivel
socioecondomico y edad. Por ultimo, se encontrd invarianza
factorial en cuanto al género de los infantes. Se concluye
que las diferencias encontradas con respecto a estudios pre-
vios podrian deberse a caracteristicas culturales.

Palabras clave: temperamento, ECBQ, esfuerzo de con-
trol, extraversion, afecto negativo, infantes

Abstract

This work analyzes the psychometric properties of
the Spanish version of the Early Child Behavior Question-
naire Very Short Form temperament test (ECBQ-VSF) in
a sample of 401 infants (Mage = 27.05 months SD = 7.08)
from Buenos Aires. The exploratory factor analysis showed
a three-factor structure that explained 27% of the variance,
with acceptable factorial weights of its items. The confirm-
atory factor analysis indicated that the fit of the proposed
model was acceptable, following the original factor struc-
ture of three subscales. The reliability analysis indicat-
ed good internal consistency for this sample. In turn, this
version showed expected results related to the correlations
between the different sub-dimensions of the scale, and dif-
ferences according to gender, socioeconomic level and age.
Finally, factorial invariance was found regarding the gender
of the infants. It is concluded that the differences found with
respect to previous studies could be due to cultural charac-
teristics.

Keywords: temperament, ECBQ, effortful control, extra-
version, negative affect, infant
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Introduccion
Temperamento

El temperamento es definido por Rothbart
y Bates (2006) como las diferencias individua-
les en los bebés y nifios/as que existen antes de
que se desarrollen otros aspectos cognitivos de
la personalidad. Este concepto relaciona aspec-
tos genéticos y ambientales que ponen en juego
determinadas respuestas afectivas, atencionales y
motoras del sujeto segun las diferentes demandas
del contexto (Rothbart, 2011). También tienen un
rol en el despliegue de conductas sociales y en el
desempefio social (Calkins, 2005).

Rothbart, Ahadi, Hershey y Fisher (2001)
sefialan tres factores del temperamento infantil:
a) extraversion, definida por el nivel de actividad,
anticipacion positiva, busqueda de sensaciones,
sonrisa-risa, impulsividad y placer intenso. Esta
hace referencia al entusiasmo vital, el cual se
refleja en el nivel de energia y compromiso con
el medio (Squillace-Louhau & Picén-Janeiro,
2017; Yap, Allen, & Sheeber, 2007), b) esfuerzo
de control, que se define por control inhibitorio,
atencion focalizada, placer de baja intensidad y
sensibilidad perceptiva. El cambio o focaliza-
cion de la atencidon permite modular la activacion
emocional, regulando la exposicion a un estimulo
y los procesos cognitivos relacionados con esas
experiencias emocionales (Rothbart, Ahadi, &
Evans, 2000), lo que permite manejar las conduc-
tas manifiestas que se asocian con las emociones
(Eisenberg, Fabes, Guthrie, & Reiser, 2000) y ¢)
afectividad negativa, que comprende malestar,
miedo, enojo, tristeza, timidez y dificultad para
calmarse. Se refiere a una angustia emocional ge-
neral y determinada susceptibilidad a emociones
negativas (Rothbart et al., 2000), ademas, se toma
como un factor de vulnerabilidad para el desarro-
llo de trastornos del estado de animo y ansiedad
(Clark, Watson, & Mineka, 1994).

En investigaciones previas con infantes,
se ha encontrado que la extraversion se asocia
de forma negativa con el esfuerzo de control y
positiva con la afectividad negativa, mientras
que el esfuerzo de control se relaciona de for-
ma negativa con la afectividad negativa, aunque
los tamafios del efecto fueron bajos (» < + .15;
Putnam, Jacobs, Gartstein, & Rothbart, 2010;
Stepien-Nycz, Rostek, Biatecka-Pikul, & Biatek,
2018). A su vez, debido a las crianzas diferen-
ciales que reciben los infantes segun el género,
se han encontrado mayores niveles de esfuerzo
de control, extraversion y afecto negativo en el
género femenino, al recibir mayores niveles de
responsividad, interacciones y calidez durante la
crianza (Atzaba-Poria & Pike, 2008; Bornstein et
al., 2015). También se hallaron diferencias segin
la edad, con mayores tendencias al esfuerzo de
control a medida que los infantes se desarrollan
(Hyde, 2014; Reyna & Brussino, 2015), y segin
el nivel socioecondmico, con menores niveles de
esta subescala y mayores de afecto negativo en
los infantes pertenecientes a sectores vulnerables
(Gago-Galvagno et al., 2019; Segretin, Prats, &
Lipina, 2019). Esto ultimo podria deberse a que
estos entornos promueven mayores niveles de
estrés en cuidadores, estilos parentales autorita-
rios (Richaud et al., 2013), hacinamiento en la vi-
vienda junto a una mala nutricién (INDEC, 2020;
ODSA-UCA, 2020), entre otras situaciones que
condicionan las habilidades autorregulatorias in-
fantiles (Gago-Galvagno et al., 2019).

Escala de temperamento ECBQ-VSF

Por otro lado, la escala breve de tempera-
mento Early Child Behavior Questionnaire-Very
Short Form (en adelante, ECBQ-VSF) fue creada
por Putnam et al. (2010), con el fin de reducir el
tiempo de toma que requeria la escala original de
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201 items (una hora aproximadamente; Putnam,
Gartstein, & Rothbart, 2006). Se compone de un
total de 36 items y se representa a cada una de las
tres subescalas mencionadas mediante 12 items.
Los items incluidos fueron aquellos que mostra-
ron mayores asociaciones con los factores y me-
nores niveles de correlacion entre los otros dos
factores (Putnam et al., 2010). Estudios previos
han encontrado que el temperamento infantil me-
dido a través del ECBQ-VSF en infantes de 18 a
36 meses se asocia y predice comportamientos de
autorregulacion y funciones ejecutivas (Epstein
et al., 2018; Frick et al., 2018; Gago-Galvagno
et al., 2019), habilidades sociales de los infantes
(Montenegro & Gago-Galvagno, 2020; Sanson,
Hemphill, & Smart, 2004), interacciones tempra-
nas entre cuidador primario e infante (Alvarez,
Cristi, Del Real, & Farkas, 2019; Benga, Susa-
Erdogan, Friedlmeier, Corapci, & Romonti,
2019), el lenguaje verbal y no verbal (Gago-
Galvagno et al., 2019; Salley & Dixon Jr, 2007;
Villareal-Garza & Falcon-Albarran, 2015), entre
otras conductas fundamentales para el desarrollo
posterior del infante.

En el trabajo original de Putnam et al.
(2010) se evaluaron seis muestras estadouniden-
ses de infantes de 18 a 36 meses (n = 488), y se
encontraron indices satisfactorios de consistencia
interna (.71 en promedio). Ademas, el instrumen-
to demostro estabilidad longitudinal a los 3 meses
(.65 en promedio), aunque con menores niveles
alos 12 y 18 meses (.54 y .50 respectivamente);
buena validez de criterio (.78), adecuado acuerdo
entre los reportes de la madre y el padre (.31), y
un buen ajuste en el analisis factorial confirma-
torio (AFC; TLI = .977, CFI = .980, RMSEA =
.056).

En otra investigacion que evalu6 las propie-
dades psicométricas del ECBQ-VSEF, utilizando
una muestra de infantes estadounidenses de 12 a
36 meses de sectores vulnerables (n = 215), no

se encontrd un ajuste al modelo mediante AFC
(RMSEA = .08, CFI = .46, NFI = .33), las cargas
factoriales fueron bajas y complejas y en cuanto a
la validez predictiva no se encontraron asociacio-
nes con sobrepeso, aunque se encontraron rela-
ciones negativas con bajo tamano del efecto (-.17
a .35) entre extraversion y esfuerzo de control con
el uso de comida para calmar al infante (James,
2013). Esto podria deberse a que la muestra era
de menor edad (desde los 12 meses), por ende, los
niveles de autorregulacion podrian ser menores.
A su vez, el nivel socioecondmico diverso podria
jugar en la estabilidad de respuestas intersujeto.
Sin embargo, Potmeésilova y Potmésil
(2019) si encontraron la estructura tipica en la
version muy breve en una muestra representativa
de 709 infantes de 18 a 36 meses de Republica
Checa. Los niveles de alfa fueron de .47 a .77,
hubo diferencias por género y edad (aumentando
el esfuerzo de control a mayor edad y en el gé-
nero femenino), aunque fueron descartados cinco
items por cargar en mas de un factor. Los items
cargaron entre .31 y .60, con un nivel de Kaiser-
Meyer-Olkin aceptable (KMO = .76, p < .01).
A similares resultados se arribo en otro estudio
realizado en Polonia con la version completa del
ECBQ (Stepien-Nycz et al., 2018). Este mostro
los mismos tres factores que la version original
estadounidense luego de aplicar el analisis fac-
torial exploratorio (AFE), con cargas factoriales
entre .35 y .70, una consistencia interna entre .66
y .90 para las 18 subescalas de este instrumento,
validez convergente con medidas de laboratorio
de temperamento, adecuada estabilidad longitu-
dinal y diferencias por género, evidenciando que
los infantes del género femenino puntuaron mas
alto en las escalas de afecto negativo y esfuerzo
de control, tal como se encontrd en otros estudios
(Putnam et al., 2006). Sin embargo, la varianza
explicada fue del 50% (Stepien-Nycz et al., 2018).
También Lim, Bae y Lee (2017) trabajaron con
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una muestra de infantes de Corea y encontraron
los tipicos tres factores, con una varianza expli-
cada del 53%, consistencias internas de .63 a .88,
validez convergente con la escala EAS, y un co-
rrecto ajuste (TLI = .962, CFI = .973, RMSEA =
.039 a los 24 meses, y TLI = 1.017, CFI = 1.000,
RMSEA = .000 en el grupo de 30 meses).

Por ultimo, en Argentina esta escala fue
utilizada en un estudio de Gago-Galvagno et al.
(2019) con muestra vulnerable y no vulnerable (n
= 60) de infantes argentinos de 18 a 24 meses. La
consistencia interna encontrada fue menor a la de
estudios previos (.61 a .65), pudiéndose deber esto
al rango etario de la muestra evaluada, al tamafio
de esta y a los diferentes contextos socioecond-
micos evaluados. Este ultimo punto es reforzado
en otro estudio (Montenegro & Gago-Galvagno,
2020) que emplea esta escala en Argentina, en
una muestra de infantes no vulnerables (n = 102)
de 18 a 36 meses, en el que la consistencia inter-
na fue adecuada a alta en comparacion con es-
tudios previos (.72 a .81). Sin embargo, en otra
investigacion realizada con infantes de diferentes
contextos socioecondémicos de Chile (n = 90) de
28 a 33 meses, el alfa no se vio modificado con
respecto a estudios anteriores (.68 a .76; Alvarez
etal., 2019).

Debido a la falta de una adaptacion del ins-
trumento ECBQ-VSF en Argentina, a la impor-
tancia que posee este instrumento para predecir
otros comportamientos en la infancia temprana,
a los diferentes indices encontrados en las di-
versas investigaciones y a los bajos indices de
consistencia interna encontrados en muestras de
infantes vulnerables de Argentina, el objetivo de
la presente investigacion consiste en analizar las
propiedades psicométricas de la version en caste-
llano del ECBQ-VSF en una muestra de infantes
de Buenos Aires de diferentes contextos socioe-
conomicos, analizando la estructura factorial,
consistencia interna y validez de constructo de

esta escala y diferencias por género, edad y nivel
socioecondmico. Se espera encontrar, al igual que
en la mayoria de las investigaciones, un correcto
ajuste al modelo clasico de tres factores (p. ¢j.,
extraversion, afecto negativo y esfuerzo de con-
trol) y diferencias por variables sociodemografi-
cas en las caracteristicas temperamentales.

Método
Participantes

Se utiliz6 un muestreo no probabilistico de
tipo intencional y por bola de nieve. Los crite-
rios de seleccion de la muestra fueron: que los
infantes presentaran desarrollo tipico, no demos-
traran antecedentes psiquiatricos o neurolégicos
y que hubiesen nacido a término. Se evaluaron
401 cuidadores primarios de infantes de 18 a 36
meses (M, = 27.05 meses, DE = 7.08; femeni-
no = 193), pertenecientes a la Ciudad Auténoma
de Buenos Aires y Gran Buenos Aires. De los in-
fantes, 190 (47%) tenian entre 18 y 36 meses, y
211 (53%) tenian entre 27 y 36 meses. A su vez,
245 (61%) asistian a jardines maternales de ges-
tion publica y privada. A su vez, 168 familias pre-
sentaron necesidades basicas insatisfechas (NBI;
42%). Las familias eran catalogadas dentro del
grupo con NBI si presentaban al menos uno de
los siguientes criterios: educacion secundaria in-
completa, desempleo, vivienda precaria o presen-
cia de hacinamiento.

Instrumentos

Cuestionario sociodemogrdfico ad-hoc. Se eva-
lué: a) si los infantes asistian a jardin maternal
(S7-No); b) presencia de necesidades basicas in-
satisfechas (p. ej., educacion secundaria incom-
pleta, desempleo, vivienda precaria y presencia
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de hacinamiento); Necesidades basicas satisfe-
chas-Necesidades basicas insatisfechas; c) géne-
ro (masculino-femenino) y d) edad en meses de
los infantes.

Cuestionario de Conducta de Niiiez Temprana
version resumida (ECBQ-VSEF, version latinoa-
mericana, Putnam et al., 2010). Evalua la con-
ducta emocional de los nifios desde el punto de
vista de los cuidadores. La conducta es clasificada
siguiendo una escala Likert de 8 puntos que sig-
nifica 1) Nunca, 2) Casi nunca, 3) Menos de la
mitad del tiempo, 4) Aproximadamente la mitad
del tiempo, 5) Mas de la mitad del tiempo, 6) Casi
siempre, 7) Siempre 'y 8) No sucedio (se asign6 un
0 en este caso). Esta prueba consta de 36 items
y cada subescala estd formada por 12 items. Las
subescalas son las de extraversion, afectividad
negativa y esfuerzo de control. La escala de es-
fuerzo de control evalua la capacidad de inhibir o
suprimir las respuestas dominantes. La de extra-
version se relaciona con la emocion positiva, el
enfoque rapido de recompensas potenciales y un
alto nivel de actividad. Finalmente, el afecto ne-
gativo incluye predisposicion al miedo, ansiedad,
tristeza, frustracion e incomodidad. El puntaje fi-
nal de cada una se forma a partir del promedio de
los items, siendo de 0 a 7 el rango de puntaje.

Procedimiento

Las escalas fueron administradas de forma
voluntaria, anénima y confidencial a los cuida-
dores primarios de los infantes mediante Google
Formularios® (n = 215) y de forma presencial (n
= 186). Se tomaron mediante estos dos formatos
debido a que en sectores vulnerables los inves-
tigadores debian estar presentes para asegurarse
de que se comprendieran las consignas. Los in-
vestigadores proporcionaron mails de contacto en

las evaluaciones virtuales, que fueron consultados
por los participantes ante cualquier interrogan-
te con respecto a la resolucion del cuestionario.
Al comienzo de los formularios se explicé a los
participantes los objetivos de la investigacion y
acerca de los items del instrumento. Luego debian
aceptar su participacion y completar los formula-
rios, que fueron aplicados siempre en el mismo
orden (sociodemografico y temperamento) para
establecer un control por equiparacion y repartir
equitativamente el efecto de aprendizaje y fatiga
en el total de la muestra. Esta ultima fue recluta-
da a través de grupos de Facebook y WhatsApp,
contacto con directores/as de jardines maternales,
y con figuras de cuidado primario de los infantes,
quienes, a su vez, enviaron este formulario a dis-
tintos jardines maternales u hogares.

Analisis de datos

Los andlisis estadisticos fueron realizados
con el software R de Core Team (2020), utilizan-
do un valor de probabilidad de p < .05 en todos
los casos. Se analizd la normalidad multivarian-
te, mediante el paquete MVN de Korkmaz et al.
(2014), con la realizacion de la prueba de Mardia
(1970). Se encontr6 que la muestra no cumplia
con dicho supuesto. Ademas, mediante el paquete
psych de Revelle (2018), se analizaron los esta-
disticos descriptivos, media, desviacidon estan-
dar, asimetria y curtosis para todos los items de
la escala. Se realiz6 ademas el analisis factorial
exploratorio, el calculo de las consistencias inter-
nas (o y o), las asociaciones (mediante la prueba
parcial Rho de Spearman) y comparaciones de
grupo insertando covariables (mediante la prueba
MANOVA), y el andlisis factorial confirmatorio
con el paquete lavaan (Rosseel, 2012).
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Tabla 1

Cargas factoriales e indices de complejidad de Hofmann (1978) del EFA EBQ-12.

Variable Extroversion Afecto negativo Esfuerzo de control ICH

EBQI15 589 -.073 .023 1.034
EBQS8 561 .011 .072 1.034
EBQ13 524 .009 -.056 1.023
EBQ36 483 -.009 -.050 1.022
EBQ17 -.040 .648 .054 1.021
EBQ19 -.019 .631 -.085 1.038
EBQI16 .042 422 .106 1.147
EBQ23 .004 323 -.063 1.076
EBQ26 127 .108 -.651 1.132
EBQ27 135 .108 .648 1.144
EBQ21 131 -.024 343 1.295
EBQI14R .070 -.031 247 1.195

Nota. n =401; ICH, indice de complejidad de Hofmann (1978).

Resultados
Andalisis factorial exploratorio

Como la muestra no cumplia con el supues-
to de normalidad multivariante, se realizo un ana-
lisis factorial exploratorio siguiendo el método
de los ejes principales (Fabrigar et al., 1999), un
analisis paralelo y método de rotacion oblimin
(Costello & Osborne, 2005). La comprobacion
del screen plot justifico la extraccion de tres fac-
tores, a través de dicha estructura factorial y tras
la reduccion de items, se explico el 27% de la va-
rianza total del instrumento, lo cual no es un valor
aceptable segiin Merenda (1997). Se dejaron 12
items siguiendo el método de observar prime-
ro cual tenia el mayor indice de complejidad de
Hofmann (1978), luego eliminando aquel item,
y por ultimo realizando nuevamente un analisis
factorial exploratorio para determinar el siguien-
te item que convendria eliminar. Aunque las car-
gas factoriales deben ser > .30 segiin Nunnally
(1978), se tomo la decision de conservar el item
14, por los siguientes motivos: a) no mostraba

complejidad y por ende el indice de Hofmann
(1978) era cercano a 1, b) para no perjudicar las
consistencias internas, y ¢) para que cada dimen-
sion tuviera al menos cuatro items.

En la Tabla 1 se observan las cargas facto-
riales para cada item y los indices de complejidad
de Hofmann (1978), los cuales son favorables
con valores cercanos a 1, ya que esto implica que
aportan solo a un factor. Por ultimo, los indices
de homogeneidad corregida, los cuales son todos
> .15, por lo que son valores adecuados segiin
Hofmann y Hinton (2014).

En la Tabla 2 se observan los items que fi-
nalmente conforman la escala, y también la esta-
distica descriptiva para cada item con la division
segin las tres dimensiones que representan al
temperamento infantil: extraversion, afecto nega-
tivo y esfuerzo de control. Ademas, considerando
el indice de limites aceptables de asimetria y cur-
tosis de = 2 (Hinton, 2014), se puede afirmar que
en todos los items no hay valores atipicos extre-
mos en la muestra (asimetria max. = 1.253, curto-
sis max. = -1.260).
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Tabla 2
Estadistica descriptiva de cada item de la escala, las frases correspondientes y sus dimensiones.

Dimensién item Frase M(DE) Asimetria  Curtosis

E 15 Durante las actividades diarias, ¢con qué frecuencia prestd  5.32 (1.68) -0.827 -0.366
atencion de forma correcta cuando usted le llamo6?

8  Cuando se concentr6 en su juguete o juego favorito, al mis-  4.53 (2.06) -0.359 -1.260
mo tiempo que jugaba, jatendio a lo que se le pregunt6?

13 Cuando descubri6é una nueva actividad, ;con qué frecuen- 5.64 (1.44) -1.224 1.031
cia se integré al juego rapidamente?

36 Al estar en reuniones familiares con adultos o nifios, jcon 5.08 (1.93) -0.690 -0.820
qué frecuencia disfrut6 jugando con personas distintas?

AN 17  Durante las actividades diarias, ;le molestaron los sonidos  2.60 (2.07) 1.066 -0.324
de lugares ruidosos?

19 Enun lugar publico, jcon qué frecuencia parecié asustado  2.43 (1.97) 1.253 0.148
por los vehiculos grandes o ruidosos?

16 Durante las actividades diarias, ;parecio estar molesto por  2.59 (2.30) 1.095 -0.520
las etiquetas en su ropa?

23 Después de una actividad o acontecimiento emocionante, 2.56 (1.87) 1.134 0.093
(con qué frecuencia parecioé desanimado o melancdlico?

EC 26 Cuando pidio algo y usted le dijo “no”, jcon qué frecuencia  5.11 (1.84) -0.733 -0.632
hizo un berrinche?

27  Cuando le pidi6 esperar para algo que deseaba (como una  3.35 (1.99) 0.442 -1.077
golosina), ¢con qué frecuencia esperd pacientemente?

21 Cuando le pidié que “no” realizara alguna actividad, jcon 3.53 (1.85) 0.449 -0.905
qué frecuencia interrumpid una actividad rapidamente?

14R  Cuando se involucrd en una actividad que requeria poner 4.13 (1.90) -0.167 -1.173
atencion (como construir con bloques, armar un rompeca-
bezas o vestir a una muiieca) jcon qué frecuencia se cansd
de la actividad relativamente rapido?

Nota. n = 401; E = Extraversion; AN = Afectividad negativa; EC = Esfuerzo de control. Todas las frases son referidas al
infante.

Tabla 3
Consistencias internas de la escala.

Extraversion Afecto negativo Esfuerzo de control Mediade oy ®

Alfa de Cronbach (a) .620 533 .566 573

Coeficiente omega () .676 .590 .660 .642
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internas (Tabla 3). Tanto el coeficiente alfa de
Cronbach (a), como el coeficiente omega (®) se

A su vez, se calcularon las consistencias

observan dentro de los rangos adecuados (Hinton,
2014; Katz, 2006).

Asociaciones entre variables

Por otro lado, utilizando la prueba Rho de
Spearman parcial, controlando por edad, género
y nivel socioecondmico de los infantes, se encon-
traron asociaciones entre los tres subdimensiones.
El esfuerzo de control se asocid de forma negati-
va con la afectividad negativa (Rho = -.183; p =
.001) y positiva con la extraversion (Rho = .236,
p =.001). No se encontraron asociaciones entre la
extraversion y la afectividad negativa (p > .05).

También se encontraron diferencias entre
los grupos por género, insertando la variable edad
en meses y nivel socioeconémico de los infantes
como variables de control. El género femeni-
no mostré mayores niveles de extraversion (F =
7.42, p = .007, eta’> = .019) y menores de afecto
negativo (F =5.76, p=.017, eta? = .014) en com-
paracion con los del género masculino.

En cuanto a los infantes de sectores vulne-
rables, controlando por género y edad de los in-
fantes en meses, se encontraron mayores niveles
de extraversion (F = 4.56, p = .034, eta’ = .009)
y afecto negativo (F = 8.46, p = .004, eta’> = .021)
en comparacion con los infantes de sectores no
vulnerables.

Sobre las respuestas en formato virtual y
presencial, solo se encontraron mayores niveles
de extraversion en el grupo que respondi6 de for-
ma presencial (F = 20.51, p = .001, eta>= .049)
luego de controlar edad y género.

Por ultimo, en cuanto a la edad y controlan-
do por género y nivel socioecondémico, se encon-
traron mayores niveles de esfuerzo de control (F

=9.93, p =.002, eta® = .022) y afecto negativo (F
=6.73, p =.009, eta’> = .017) en el grupo de 27 a
36 con respecto al de 18 a 26 meses.

Analisis factorial confirmatorio

Por ultimo, segun las indicaciones de Hu y
Bentler (1999), podemos considerar un modelo
como adecuado cuando su ajuste toma los siguien-
tes valores: /gl <3, SRMR <.08, RMSEA <.06,
CFI > .95, TLI > .95. Tras la reduccién de items
derivados del AFE, se obtuvieron los siguientes
valores de ajuste: y>* DWLS (Mindrila, 2010, Chi-
cuadrado utilizando los minimos cuadrados pon-
derados en diagonal) = 62.125; g/ = 51; Scaling
(Factor de correccion para el Chi-cuadrado utili-
zando los minimos cuadrados ponderados en dia-
gonal) =1.035; p =.137; RMSEA =.023, 90% CI
[.000, .042]; SRMR = .048; CFI = .974 y TLI =
.966. Dados estos resultados, el ajuste al modelo
puede considerarse adecuado.

Invarianza factorial

Con el fin de analizar si el modelo presen-
ta invarianza factorial, se realizd un analisis de
multiples grupos con relacion a los géneros feme-
nino (n = 194) y masculino (n = 207). Debido a
la sensibilidad de la prueba de diferencia de Chi-
cuadrado en muestras de gran tamafo (Meade et
al., 2008), se utiliz6 el cambio del CFI para poder
evaluar la invarianza factorial. Este se encontrd
dentro de unos rangos adecuados con ACFI >-.01
segiin Cheung y Rensvold (2002). No existio di-
ferencia entre los modelos configural (M1), débil
(M2), fuerte (M3) y estricto (M4).
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Conclusiones

El objetivo de la presente investigacion fue
evaluar las propiedades psicométricas de la ver-
sion en castellano del ECBQ-VSF en una muestra
de infantes de Buenos Aires, analizando la es-
tructura factorial, consistencia interna, validez de
constructo de esta escala y diferencias por varia-
bles sociodemograficas. Se encontré un correcto
ajuste al modelo clasico de tres factores (p. €j., ex-
traversion, afecto negativo y esfuerzo de control),
una buena consistencia interna, un bajo nivel de
varianza explicada, y asociaciones esperables en
cuanto a las subdimensiones del temperamento,
género, edad y nivel socioeconémico. Por tltimo,
el instrumento demostré invarianza factorial a
partir del género.

En esta muestra, se encontré6 un correc-
to ajuste con el modelo clasico de tres factores
propuesto por los autores originales (Putnam et
al., 2010). Esto replica resultados anteriores, pero
ahora en una muestra latinoamericana de diversos
sectores socioeconomicos, lo cual demuestra la
consistencia de la teoria clasica de tres factores
del temperamento.

Por otro lado, si bien la consistencia interna
fue adecuada, fue algo menor a la obtenida en es-
tudios previos, al igual que la varianza explicada
(Lim et al., 2017; Putnam et al., 2010; Stepien-
Nycz et al., 2018), aunque similar a la obtenida
por James (2013). Si bien en estos estudios am-
bos indices fueron medios a bajos, los niveles aun
menores encontrados en el presente estudio po-
drian deberse a la muestra de personas de sectores
vulnerables y a la toma presencial, lo que podria
sesgar los resultados y producir respuestas por
aquiescencia o deseabilidad social. Esto se obser-
va en los mayores niveles de extroversion encon-
trados en los sectores vulnerables y en formato de
toma presencial, ya que en presencia del evalua-
dor el sujeto podria sobrevalorar caracteristicas

de los infantes que son funcionales a la cultura
en donde vive (Putnam et al., 2006; Rothbart &
Bates, 2006). A su vez, si bien las personas de
sectores vulnerables contaban con la presencia
de los investigadores, podrian no haber compren-
dido las consignas debido a la falta de habitua-
cion a responder este tipo de cuestionarios. Esta
muestra, a su vez, es significativamente disimil
a la utilizada para desarrollar el ECBQ-VSF, no
solo por cuestiones socioecondémicas, si no tam-
bién culturales (ver Krassner et al., 2017), lo que
podria contribuir a estas diferencias halladas en
los indices.

En cuanto a las asociaciones entre las sub-
dimensiones, replican resultados anteriores
(Putnam et al., 2010; Stepien-Nycz et al., 2018),
y evidencian que el esfuerzo de control se aso-
ci6 de forma negativa con la afectividad negati-
va y positiva con la extraversion. El esfuerzo de
control refiere a la capacidad de inhibir respues-
tas preponderantes, lo cual disminuye los niveles
de arousal negativo y promueve en ocasiones la
socializacion (Rothbart & Bates, 2006; Rothbart,
2011). Sin embargo, es necesario resaltar que no
se encontraron asociaciones entre la extraversion
y la afectividad negativa, que suelen relacionarse
de forma positiva (Calkins, 2005; Rothbart et al.,
2001). Esto podria deberse a que en Argentina y
algunos paises de América los niveles generales
de socializacion, afecto negativo y extraversion
en infantes suelen ser en general mas altos que
en Europa y Asia (Gago-Galvagno et al., 2019;
Krassner et al., 2017), lo cual podria disminuir el
grado de asociacion entre estas variables.

A su vez, se encontraron los resultados y ta-
mafios del efecto esperables en cuanto al género,
los cuales informaron que los infantes del género
femenino mostraban mayores niveles de extra-
version y afecto negativo (Atzaba-Poria & Pike,
2008; Bornstein et al., 2008). Esto suele inter-
pretarse como un resultado del trato diferenciado
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que demuestran los cuidadores con los infantes
del género femenino, en donde en general hay un
aspecto mas emocional, calido e interactivo liga-
do a la comunicacion temprana con respecto a los
infantes masculinos (Bornstein et al., 2015). Sin
embargo, no se encontraron los resultados tipicos
en cuanto a mayores niveles de esfuerzo de con-
trol por parte de este género (Else-Quest, Hyde,
Goldsmith, & Van Hulle, 2006; Potmésilova &
Potmésil, 2019; Reyna & Brussino, 2015). Esto
puede deberse a las diferencias susodichas con
respecto al tipo de muestra evaluada, aunque
otros estudios también encontraron estabilidad
en ambos géneros en cuanto a sus caracteristicas
temperamentales (Bornstein et al., 2015; Hyde,
2014). Mas investigaciones deberian llevarse a
cabo en diferentes culturas para subsanar estas
contradicciones.

En cuanto a la edad, los resultados y tama-
nos del efecto son consistentes en lo relativo a
mayores niveles de esfuerzo de control en infantes
de mayor edad (Hyde, 2014; Reyna & Brussino,
2015), y muestran que a medida que el infante se
desarrolla, posee mas habilidades de autocontrol.
Sin embargo, la afectividad negativa también fue
mayor en el grupo de mayor rango etario, al con-
trario de otras investigaciones (Bornstein et al.,
2015; Reyna & Brussino, 2015) pero de modo
similar a los resultados de otros estudios (Gago-
Galvagno et al., 2019; Stepien-Nycz et al., 2018).
Esta inconsistencia en los resultados podria de-
berse a que en este periodo aiin se encuentran en
desarrollo las habilidades de control de impulsos
emocionales (Rothbart & Bates, 2006; Rothbart,
2011), y son relativamente dependientes de los
niveles de autorregulacion de los cuidadores pri-
marios (Calkins, 2005; Rothbart & Bates, 2006).
Este punto también podria demostrarse en los me-
nores indices de consistencia interna encontrados
en estudios que utilizaron muestras de infantes
mayores a 18 meses (Alvarez etal., 2019; James,

2013).

Por ultimo, los resultados en cuanto al nivel
socioecondémico que presentan mayores niveles
de extraversion y afecto negativo en infantes de
sectores vulnerables son congruentes con otras in-
vestigaciones en temperamento (Gago-Galvagno
et al., 2019; Segretin et al., 2019) y en regula-
cion emocional y cognitiva (Brandes-Aitken,
Braren, Swingler, Voegtline, & Blair, 2019; Gago
Galvagno et al., 2019), en donde se encontraron
menores niveles de regulacion en infantes prove-
nientes de sectores vulnerables. Esto deviene de
un contexto que genera dificultades en las inte-
racciones cuidador-infante y por ende en las habi-
lidades regulatorias, ya que aumentan los niveles
de estrés, violencia y hacinamiento, entre muchos
otros (INDEC, 2020; ODSA-UCA, 2020).

Si bien la siguiente investigacion replica re-
sultados previos y demuestra un correcto ajuste al
modelo para una muestra de infantes argentinos
de diferentes niveles socioecondmicos, e€s nece-
sario resaltar una serie de limitaciones. Por un la-
do, el diseno del estudio es de corte transversal,
lo que no permite clarificar el curso temporal de
las asociaciones halladas y limita el analisis de
las diferencias individuales tan importantes en el
estudio del temperamento. Por ende, los punta-
jes en ciertos factores podrian ser un reflejo de
la transicion en el desarrollo temperamental, lo
cual podria variar si la toma se ejecutara en eda-
des anteriores o posteriores. A su vez, la muestra
fue obtenida por técnicas de muestreo no proba-
bilisticas, lo que limita la generalizacion de los
resultados. Por ultimo, el método de recoleccion
virtual podria aumentar la varianza secundaria y
por ende de error en la medicion, ya que el inves-
tigador no est4 presente durante la toma.

Para futuras investigaciones se espera poder
realizar estudios longitudinales para evaluar tra-
yectorias del desarrollo, trabajar con muestreos
por cuotas o probabilisticos limitados a una po-
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blacion objetivo accesible, y realizar la toma en
formato presencial en su totalidad, siendo que los
reportes parentales, al ser observaciones compor-
tamentales de terceros, pueden traer mas confu-
siones a la hora de ser completados (Carranza-
Carnicero, Pérez-Lopez, Gonzales-Salinas, &
Martinez-Fuentes, 2000; Rothbart & Hwang,
2002). De este modo se espera establecer un ana-
lisis mas acabado de esta variable tan importante
en el desarrollo de los infantes y las interacciones
tempranas.
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Resumen

El estado de flow es una caracteristica psicoldgica
importante en el contexto del disefio y evaluacion de vi-
deojuegos educativos. En este estudio se analizaron las
propiedades psicométricas de una adaptacion mexicana
de la Escala de Flow Disposicional-2 en el contexto de los
videojuegos. Con base en la informacion suministrada por
una muestra de 312 estudiantes de una universidad del no-
reste de México, con edades de 16 a 34 afos (M = 19.90,
DE = 2.73), se realiz6 un analisis factorial confirmatorio
que sugiridé un ajuste aceptable de la estructura factorial,
con adecuada validez convergente pero deficiente validez
discriminante. Adicionalmente, con base en un analisis fac-
torial exploratorio, se identificd un modelo reespecificado
que agrupd 33 de los 36 items de la escala. Esta estructura
factorial, que mostr6 un ajuste aceptable, y adecuada vali-
dez convergente y discriminante, sugiere que las dimensio-
nes de la escala pueden agruparse en antecedentes y conse-
cuencias del flow.

Palabras clave: andlisis factorial exploratorio, andlisis
factorial confirmatorio, validez convergente, validez dis-
criminante, estudiantes mexicanos, estado de flow, video-
juegos

Abstract

The state of flow is an important psychological char-
acteristic of educational video games design and evalua-
tion. This study analyzed a Mexican adaptation of the Dis-
positional Flow Scale-2 psychometric properties in the use
of video games. Based on the information provided by a
sample of 312 students, aged 16 to 34 years (M = 19.90,
SD = 2.73), from a university in northeastern Mexico a
confirmatory factor analysis that suggested an acceptable
fit of the factorial structure, adequate convergent validity
but poor discriminant validity was performed. Based on an
exploratory factor analysis a re-specified model was iden-
tified, grouping 33 of the 36 items of the scale. This fac-
torial structure, which showed an acceptable fit, adequate
convergent validity and discriminant validity, suggests that
scale dimensions can be grouped into antecedents and con-
sequences of flow.

Keywords: exploratory factor analysis, confirmatory fac-
tor analysis, convergent validity, discriminant validity,
Mexican students, flow state, video games
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Introduccion

En la actualidad, jugar videojuegos es una
de las actividades mas atractivas para adolescen-
tes y adultos jovenes debido a la combinacion de
diversos elementos tales como desafios, metas,
reglas, resolucion de problemas, retroalimenta-
cion, emocion y diversion, entre otros, los cuales
requieren que el jugador se involucre en un pro-
ceso de aprendizaje continuo para lograr el do-
minio del juego (Dominguez et al., 2013; Prens-
ky, 2001). Varios de los elementos mencionados
estan presentes en la teoria del flow, la cual ha
llegado a ser un elemento fundamental en el di-
sefio de videojuegos educativos (Khoshnoud,
Alvarez-Igarzabal, & Wittmann, 2020; Mon-
tes-Gonzalez, Ochoa-Angrino, Baldedn-Padilla,
& Bonilla-Saenz, 2018). Ademas, estos elemen-
tos facilitan el involucramiento activo del estu-
diante en el aprendizaje y el logro de objetivos
educacionales de forma efectiva (Kiili, de Freitas,
Arnab, & Lainema, 2012).

La teoria del flow fue desarrollada por Csi-
kszentmihalyi (1975) al estudiar grupos de indi-
viduos que desarrollaban actividades autotélicas
diversas en un contexto deportivo. Segtn el autor,
una actividad autotélica es aquella que requiere
un gasto formal y extensivo de energia por parte
del sujeto, aunque le produzca poca o nula recom-
pensa convencional, de modo que el solo acto de
llevar a cabo la actividad es la recompensa. En
este contexto, se entiende por recompensa con-
vencional a las recompensas extrinsecas, tales
como poder, prestigio y reconocimientos, entre
otras.

El estado de flow, también llamado expe-
riencia Optima, es “el estado dindmico de una
persona que le genera una sensacion holistica al
actuar con un involucramiento total” (Csikszent-
mihalyi, 1975, p. 36), y tiende a ocurrir cuando
una persona enfrenta un conjunto definido de me-

tas que requieren respuestas apropiadas, o cuando
una persona emplea intensamente sus habilidades
para vencer un desafio muy atractivo que esta al
alcance de sus posibilidades. El flow se ha con-
ceptualizado con base en nueve dimensiones que
a continuacion se describen.

La primera dimension del flow corresponde
al balance habilidad-desafio (HD). Para que el es-
tado de flow suceda es necesario que la actividad
que se realiza presente un desafio que pueda ser
cumplido por el individuo con las habilidades que
posee. El desafio se refiere a la experiencia subje-
tiva del individuo derivada de la congruencia en-
tre sus propias habilidades y las demandas de la
actividad (Rodriguez-Ardura & Meseguer-Arto-
la, 2017). Un desafio alcanzable fomenta la moti-
vacion de la persona, en tanto que uno demasiado
dificil o demasiado facil causa el efecto contrario.
En relacion a esto ultimo, si las habilidades del
sujeto sobrepasan al desafio, el resultado es abu-
rrimiento. Si por el contrario el desafio sobrepasa
las habilidades, el sujeto experimenta ansiedad.
Si ambos, desafio y habilidades, estan debajo del
promedio, se presenta apatia (Stavrou & Zervas,
2004).

La dimension del flow denominada mez-
cla de conciencia-accion (CA) es probablemente
uno de los mas claros signos de que una perso-
na esta experimentando el flow (Csikszentmiha-
lyi, 2014). Cuando una persona esta en estado de
flow esta consciente de sus acciones, mas no de
si misma. Es decir, para que el estado de flow se
mantenga, el individuo no puede reflexionar so-
bre si mismo. Por ejemplo, al preguntarse: ;Qué
estoy haciendo aqui? ;Lo estaré haciendo bien?
Si estas reflexiones tienen lugar, el estado de flow
se interrumpe (Csikszentmihalyi, 1975). Asi, la
mezcla de conciencia-accion suele ocurrir en epi-
sodios breves que son interrumpidos por el propio
actor cuando adopta una perspectiva externa acer-
ca de la accion que esta desarrollando.
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tablecimiento de metas claras (MC). Este aspecto
se refiere a la formulacion de objetivos claros y

Otra dimension del flow corresponde al es-

precisos, que es fundamental para que suceda el
estado de flow. Es decir, si se conoce claramente
lo que se debe lograr, el individuo se prepara psi-
cologicamente para ejecutar las acciones necesa-
rias con el proposito de alcanzar la meta (Calero
& Injoque-Ricle, 2013; Csikszentmihalyi, 2014).

En el estado de flow se presentan demandas
de acciones coherentes y no contradictorias que
proporcionan al individuo una retroalimentacion
clara y sin ambigiliedades de forma automatica en
un esquema de accion y reaccion, dado que el in-
dividuo esta tan involucrado en la actividad que
no puede reflexionar sobre ella (Csikszentmiha-
lyi, 1975). A esta dimension se le denomina re-
troalimentacion no ambigua (RNA). Asi, el flow
se experimenta con mas frecuencia en activida-
des que implican reglas de acciéon definidas, por
ejemplo, juegos, procedimientos, rituales o arte.

Cuando un individuo experimenta el estado
de flow, su atencion responde solo a una limitada
cantidad de estimulos. Los elementos motivacio-
nales y las reglas que se asocian con las tareas en
el estado de flow parecen definir qué estimulos
son relevantes para el individuo y cuales no lo
son (Csikszentmihalyi, 1975). A esta dimension
del flow se la conoce como concentracion en la
tarea (CT), y se evidencia cuando la persona esta
completamente enfocada en la tarea que esté rea-
lizando (Giasiranis & Sofos, 2017).

Cuando una persona experimenta el estado
de flow esta en control de sus habilidades y ac-
ciones, lo que le permite cumplir con las deman-
das del ambiente aun en situaciones que implican
cierto riesgo o peligro. A esta dimension del flow
se la conoce como sentido de control (SC). Este
sentido no necesariamente se presenta de manera
consciente u objetiva; mas bien el individuo no
suele preocuparse por la posible pérdida de con-

trol de la situacion. El sentido de control, aunque
en ciertos escenarios de juego proviene de vencer
a un contrincante, se entiende generalmente como
un estado de victoria contra las limitaciones del
propio individuo (Csikszentmihalyi, 1975).

Otra dimension del flow es la perdida de
conciencia (PC), la cual no significa que el indi-
viduo no esté consciente de su cuerpo o sus fun-
ciones, o que pierda el contacto con su entorno
fisico; mas bien implica que su propio ego llega
a ser irrelevante (Csikszentmihalyi, 1975). El ego
es un elemento basico para la vida social, ya que
la consciencia del yo permite al individuo reali-
zar las interacciones y negociaciones con otras
personas. Dado que las tareas que propician el
estado de flow generalmente implican reglas que
son aceptadas libremente por el sujeto, éste no se
preocupa por decidir qué hacer o qué no hacer, asi
que no necesita utilizar su yo para efectuar nego-
ciaciones sociales (Csikszentmihalyi, 2014).

En el estado de flow, debido a la intensidad
de la experiencia, el individuo puede percibir
que el espacio temporal se distorsiona (Calero &
Injoque-Ricle, 2013; Csikszentmihalyi, 2014).
En algunos casos pareciera que los intervalos
de tiempo se extienden o se reducen, e inclusi-
ve pudiera parecer que el tiempo se detiene. Esta
dimension, conocida como transformacion del
tiempo (TT), se asocia con la liberacion de la res-
triccion temporal para que el sujeto cumpla con el
desafio (Csikszentmihalyi, 1975).

Por ultimo, la dimension del flow denomi-
nada experiencia autotélica (EA) se refiere a rea-
lizar una actividad simplemente porque se desea
llevarla a cabo sin necesidad de recompensas u
objetivos externos. En el estado de flow, el solo
acto de realizar una actividad justifica la activi-
dad, ya que “el proposito del flow es mantenerse
en el estado de flow” (Csikszentmihalyi, 1975, p.
47).

En el contexto del proceso de ensehanza
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aprendizaje el flow ha sido estudiado principal-
mente en actividades vinculadas con videojuegos
y gamificacion (Erhel & Jamet, 2019; Giasiranis
& Sofos, 2017; Hwang, Chiu, & Chen, 2015; Ro-
driguez-Ardura & Meseguer-Artola, 2017). La
gamificacion, que se define como el uso de me-
canismos y elementos de disefio de los videojue-
gos en contextos educativos no recreativos con
el proposito de incrementar el involucramiento
y la experiencia del usuario (Dominguez et al.,
2013), provee un mecanismo practico para mejo-
rar el proceso de aprendizaje, especificamente en
aspectos motivacionales del estudiante (Chung,
Shen, & Qiu, 2019).

Se ha encontrado evidencia de que cuando
se logra el estado de flow en el contexto de gami-
ficacion, los estudiantes experimentan altos nive-
les de compromiso con las actividades escolares
y motivacion, de modo que el estado de flow ha
sido considerado como un buen predictor del ren-
dimiento escolar y de la calidad de la experien-
cia de aprendizaje (Joo, Oh, & Kim, 2015; Me-
surado, 2010; Rijavec, Ljubin-Golub, Jurcec, &
Olcar, 2017). En consecuencia, resulta imperativo
utilizar un instrumento apropiado para evaluar el
estado de flow en actividades de gamificacion.

Aunque existen diversos instrumentos para
evaluar el flow en el contexto de videojuegos y
gamificacion, tales como EGameFlow (Shu-Hui,
Wann-Yih, & Dennison, 2018; Fu, Su, & Yu,
2009), Game Engagement Questionnaire (Broc-
kmyer et al., 2009) o GameFlow Questionnaire
(Kiili & Lainema, 2008), la Escala de Flow Dis-
posicional-2 (DFS-2; Jackson & Eklund, 2002)
ha sido reconocida como uno de los instrumentos
mas populares para la medicion del flow en acti-
vidades generales, asi como en estudios asociados
con gamificacion y videojuegos (Gutierrez, 2021;
Hassan, Jylhd, Sjoblom, & Hamari, 2020; Marin-
ho, Oliveira, Bittencourt, & Dermeval, 2019).

Ademas de la escala DFS-2, sus autores de-

sarrollaron la escala FSS-2 (Flow State Scale-2),
asi como versiones cortas de estas escalas (S-DFS
y S-FSS). Todas ellas se desarrollaron con base en
modificaciones que los investigadores efectuaron
a la version original del instrumento (Jackson &
Marsh, 1996), conocida como Flow State Scale
(FSS), la cual fue desarrollada y validada en un
contexto de actividades fisicas y deportivas.

Tanto la escala DFS-2 como la escala FSS-2
evaluan las nueve dimensiones del flow propues-
tas por Csikszentmihalyi (1975). Para ambas es-
calas los items que las conforman son similares
en su redaccidn, pero se presentan con diferentes
modos de tiempo verbal para enfatizar distintos
momentos de ocurrencia de la experiencia. La es-
cala DFS-2 se utiliza para evaluar el flow disposi-
cional, es decir, la tendencia general o disposicion
para experimentar el estado de flow dentro de un
escenario sefialado por el investigador o por el
respondiente, en un marco de tiempo definido, en
tanto que la escala FSS-2 evalua el flow como un
estado experimentado en un evento particular re-
cién ocurrido (Jackson & Eklund, 2002). En esta
investigacion se propuso estudiar las propiedades
psicométricas de la escala DFS-2 debido a su am-
plio reconocimiento y popularidad para la medi-
cion del flow en las experiencias de gamificacion
(Hamari & Koivisto, 2014; Marinho et al., 2019;
Wang, Liu, & Khoo, 2009).

La escala DFS-2 fue investigada por sus de-
sarrolladores en un estudio de validacion cruzada
utilizando una muestra de individuos que practi-
caban actividades fisicas regularmente, con eda-
des de 17 a 72 afios (M = 26.3, DE = 10). Para
el analisis, los autores propusieron dos modelos:
(1) un modelo de medida, con nueve factores de
primer orden (ver Figura 1), y (2) un modelo de
segundo orden, con nueve factores de primer or-
den y un factor de segundo orden (ver Figura 2),
que fueron evaluados por medio de un andlisis
factorial confirmatorio (AFC), utilizando CFI =
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.90, NNFI = .90 y RMSEA = .08 como umbrales
para los indices de ajuste de los modelos.

Como resultado de su investigacion, Jac-
kson y Eklund (2002) concluyeron que tanto el
modelo de primer orden como el de segundo or-
den mostraron un ajuste aceptable (ver Tabla 1).
Ademas, los valores de confiabilidad de cada di-

mension del flow, medidos por medio del coefi-
ciente alfa de Cronbach, se estimaron en un rango
que va de .78 a .86, con un valor promedio de .82.

Las propiedades psicométricas de la escala
DFS-2 han sido evaluadas en diversos estudios
asociados con videojuegos y gamificacion. Wang
et al. (2009) estudiaron el desempefo de esta
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Figura 1

Estructura factorial de la DFS-2, modelo de primer orden (Jackson & Eklund, 2002).

IDFSOZ | | DFS11 || DFS20 || DFS29| |DFSOS ” DES12 || DES21 ”DFSSOl

|DFSO1 "DFsml | DFS18 || DF828|

D
B> €D
<

| DFSO7 || DFS16 || DFS25 ” DFS34 |

|DFSO4|| DFS13 || DFS22 || DFS31 |

DFS06
1
DFS15

@ DFS24
DFS33

| DFS09 | | DFS18 || DFS27 ” DFS36 |

|DFSOS " DES17 || DFS26 | | DFSS5|

Figura 2

Estructura factorial de la DFS-2, modelo de segundo orden (Jackson & Eklund, 2002).
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escala en el contexto de juegos en Internet, con
base en una muestra de estudiantes de escuelas
secundarias con edades entre 12 y 17 afios (M =
13.2; DE = .80). Mediante un AFC con estima-
cion robusta de maxima verosimilitud, y con un
CFI = .95 y un NNFI = .95 como umbrales de
ajuste, concluyeron que los modelos de Jackson y
Eklund (2002) mostraron un buen ajuste, siendo
mejor el ajuste para el modelo de segundo orden
(ver Tabla 1).

Otros estudios que analizaron las propie-
dades psicométricas de la escala DFS-2 son los
desarrollados por Procci, Singer, Levy y Bowers
(2012) y por Hamari y Koivisto (2014). Los pri-
meros estudiaron la escala utilizando una muestra
de estudiantes universitarios que jugaban en com-
putadoras, dispositivos moviles o consolas, con
una edad promedio de 19.89 afos (DE = 3.90),
en tanto que los segundos utilizaron una muestra
de usuarios de un servicio de actividad fisica por
medio de gamificacion, con una edad promedio
de 29.5 afios (DE = 27.5). En estos dos estudios
los investigadores utilizaron los umbrales de ajus-
te CFI = .95 y RMSEA < .06, siendo estos mas

estrictos que los utilizados por Jackson y Eklund
(2002). De este modo, y con base en los resulta-
dos mostrados en la Tabla 1, concluyeron que la
escala mostr6 un ajuste deficiente.

Aunque se han estudiado las propiedades
psicométricas de la escala FSS traducida al espa-
ol (Garcia-Calvo, Jiménez-Castuera, Santos-Ro-
sa-Ruano, Reina-Vaillo, & Cervello-Gimeno,
2008), y se han adaptado versiones cortas de la
escala S-FSS al espaiiol (Calero & Injoque-Ricle,
2013), no se han estudiado las propiedades psico-
métricas de la escala DFS-2 para una version en
espanol en el contexto de los videojuegos. Esta
investigacion responde a esa necesidad plantean-
dose como objetivo evaluar la adecuacion de las
propiedades psicométricas de la escala DFS-2
para su uso en la medicion del flow en el contexto
de los videojuegos.

Metodologia
Participantes

Por medio de un esquema de muestreo no

Tabla 1
Estadisticos de ajuste en estudios de validacion de la escala DFS-2, tal como se reportan en los trabajos originales.
Articulo Modelo N . df CFI NNFI RMSEA 90% IC
Jackson y Eklund (2002) Primer orden 574 14272 558 912 901 .052 [.049, .055]
Segundo orden 574  1606.5 585 .897 .889 .055 [.052, .058]
Wang et al. (2009) Primer orden 1578 19255 558 .936 .927 .047 [.045, .049]
Segundo orden 1578 1522.6 548 .954 .947 .040 [.038, .042]
Procci et al. (2012) Primer orden 314 13519 558 906 ND .067 [.063, .072]
Hamari y Koivisto Primer orden 200 10449 ND 918 .907 .066 [.060, .073]
(2014) Segundo orden 200  1136.6 ND .906 .899 .069 [.063,.075]

Nota. Estadisticos de ajuste. x*: Chi-cuadrada, CFI: comparative fit index, NNFI: non-normed fit index, RMSEA: Steiger-Lind
root mean square error of approximation. 90% IC: intervalo de confianza del 90% para el RMSEA. ND: no disponible.
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probabilistico de conveniencia se recolecto la in-
formacion de una muestra inicial de 326 estudian-
tes de nivel pregrado, de una universidad privada
del estado de Nuevo Leon, México, durante el pe-
riodo de octubre a diciembre de 2019.

Con base en la identificacion de datos ati-
picos de la muestra inicial se removieron 14 ob-
servaciones, de modo que la muestra final se con-
formé con N = 312 participantes, de los cuales
el 40% eran mujeres y el 60% hombres, con un
rango de edad de 16 a 34 afios (M = 19.90; DE
= 2.73). Los participantes manifestaron jugar vi-
deojuegos recreativos o educacionales de manera
frecuente. El 34% de los participantes manifesto
jugar cuatro o mas veces por semana, en tanto que
el 66% reportd jugar de una a tres veces por se-
mana. La cantidad de horas promedio que los par-
ticipantes dedican a jugar videojuegos, ya sea en
computadoras, consolas o dispositivos moviles,
fue de 4.50 horas por semana (DE = 5.33).

Instrumento

Los participantes contestaron la version ge-
neral de la DFS-2 traducida al idioma espafiol a
partir de la version original en inglés. Esta traduc-
cion fue realizada por dos traductores profesiona-
les y supervisada por el equipo de investigadores,
contando con la autorizacion de los propietarios
del instrumento (Jackson, Eklund, & Martin,
2020). Posteriormente se realizo la traduccion en
el sentido inverso, y se determin6 que no se pre-
sentaban inconsistencias entre ambas traduccio-
nes. Dado que el contenido de la escala adaptada
no fue alterado con respecto a su significado ori-
ginal, a juicio de los investigadores se determind
que la escala mostraba adecuada validez de con-
tenido.

La escala DFS-2 evaluaa la disposicion para

experimentar el flow con base en las nueve dimen-
siones propuestas por Csikszentmihalyi (1975),
con cuatro items por dimension, para sumar un
total de 36 items. Estos se miden con una esca-
la de tipo Likert de 5 puntos, donde 1 equivale a
fuertemente en desacuerdo y 5 a fuertemente de
acuerdo. Cada item se refiere a las experiencias y
sentimientos que el participante percibié durante
su participacion en una actividad especifica, ocu-
rrida en un periodo de tiempo especifico, ambos
definidos por el investigador. Entre otras, algunas
de las preguntas de la escala se refieren a como el
participante percibe sus propias habilidades con
relacion al desafio propuesto en el contexto de la
actividad analizada, su sentido de control y aten-
cién con respecto a lo que estd haciendo, asi como
la satisfaccion experimentada con la actividad. La
distribucién de los items del DFS-2 para cada una
de las dimensiones del flow se muestra en la Fi-
gura 1.

Procedimiento

Los participantes respondieron libremente a
una invitacion para participar en el estudio, rea-
lizada a través de entrevistas personales, y a una
convocatoria abierta por medios impresos y redes
sociales al interior de la universidad. Una vez que
otorgaron el consentimiento informado para par-
ticipar en el estudio, cada participante contesto el
instrumento de medicion a través de un formu-
lario en linea. En la recoleccion de datos no se
recabd informacion sensible de los participantes.

La identificacion y posterior remocion de
datos atipicos se realizé por medio de las distan-
cias de Mahalanobis, utilizando el criterio con-
servador p <.001 recomendado por Kline (2011),
de modo que se obtuvo la muestra final de N =
312 participantes. De acuerdo con Kline (2011)
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un tamafio de muestra de 200 casos corresponde
al tamafo de muestra mediano reportado en estu-
dios donde se utiliza el modelado con ecuaciones
estructurales. Tabachnick y Fidell (2013) refieren
que se requiere un tamafio de muestra minimo de
300 casos para realizar un analisis factorial donde
se presentan bajas comunalidades, pocos facto-
res, y tres o cuatro indicadores por factor, en tanto
que Costello y Osborne (2005) argumentan que
una proporcion de 10 observaciones por item es
una regla ampliamente utilizada por los investiga-
dores para determinar el tamafio de muestra. Ba-
sado en lo anterior, se concluy6 que el tamafio de
la muestra utilizada en este estudio era suficiente.

Para evaluar la validez de constructo se
utilizé un AFC, asi como también analisis facto-
rial exploratorio (AFE). La validez convergente
se evalud por medio de los valores de la varian-
za media extraida de los constructos (AVE), asi
como con los coeficientes de confiabilidad alfa de
Cronbach (a) y de confiabilidad compuesta (CR).
La validez discriminante se evalué empleando el
criterio de Fornell-Larcker, ademéas de la compa-
racion de la AVE con respecto a la varianza com-
partida méxima (MSV) y la varianza compartida
media (ASV). El anélisis de datos se realiz6 por
medio del software RStudio version 1.3, utilizan-
do el paquete lavaan (Rosseel, 2012) para el AFC
y el paquete psych (Revelle, 2021) para el AFE.
El nivel de significancia estadistica se fijo en .05.

Resultado

Los resultados exploratorios, informados
en la Tabla 2, muestran que las dimensiones de
la escala DFS-2 con puntajes promedio mas al-
tos fueron metas claras, experiencia autotélica,
retroalimentacion no ambigua, sentido de control
y balance habilidad-desafio, en tanto que los pun-
tajes promedio mas bajos se obtuvieron para las
dimensiones concentracion en la tarea, transfor-
macion del tiempo, mezcla de conciencia-accion
y pérdida de conciencia.

AFC para los modelos originales de Jackson y
Eklund

Antes de la evaluacion del ajuste de los
modelos de primer y segundo orden de Jackson
y Eklund (2002) por medio de un AFC con es-
timacion de parametros por maxima verosimili-
tud, se analiz6 el supuesto de normalidad reque-
rido para este método. Con base en las pruebas
de Henze-Zirkler y de Royston, se encontrd evi-
dencia de violacion del supuesto de distribucion
normal multivariada para los modelos analizados.
En consecuencia, se utilizo el método de estima-
cidén de parametros por maxima verosimilitud con
errores estandar robustos y prueba Chi-cuadrada
escalada de Satorra y Bentler (1994).

En modelos de ecuaciones estructurales, el

Tabla 2

Estadisticos descriptivos de las dimensiones de la escala DFS-2 con base en la muestra actual (N = 312).
Estadistico MC EA RNA SC HD CT TT CA PC
Media 423 4.12 4.17 4.10 4.03 3.86 3.72 3.62 3.64
Desviacion estandar .63 75 .65 .70 .67 .69 .94 .80 .99

Nota. Dimensiones: balance habilidad-desafio (HD), mezcla de conciencia-accion (CA), metas claras (MC), retroalimentacion
no ambigua (RNA), concentracion en la tarea (CT), sentido de control (SC), pérdida de conciencia (PC), transformacion del

tiempo (TT), experiencia autotélica (EA).
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estadistico mas bdasico para probar el ajuste del
modelo, bajo condiciones de normalidad mul-
tivariada de las variables observadas, es el esta-
distico Chi-cuadrada (y?). Cuando el estadistico
¥*> no es significativo, se tiene evidencia de que
el modelo propuesto muestra un buen ajuste con
la matriz de covarianza muestral (Tabachnick &
Fidell, 2013). En esta investigacion, el ajuste de
los modelos se evaluoé por medio del estadistico
Chi-cuadrada escalada de Satorra-Bentler (x*,),
ademas de los indices de ajuste CFI (comparati-
ve fit index), NNFI (non-normed fit index, tam-
bién llamado TLI: Tucker-Lewis index), RMSEA
(Steiger-Lind root mean square error of approxi-
mation) y SRMR (standardized root mean resi-
dual), utilizando como umbrales de ajuste acepta-
ble los valores sugeridos por Hair, Black, Babin
y Anderson (2014), Hu y Bentler (1999) y Taba-
chnick y Fidell (2013), los cuales se muestran en
la Tabla 3.

Para los datos de la muestra actual, los mo-
delos originales del DFS-2 de Jackson y Eklund
(2002), de primer orden con 36 items agrupados
en nueve constructos de cuatro items cada uno,
asi como de segundo orden jerarquico con nue-
ve constructos de primer orden y un constructo
de segundo orden, resultaron modelos sobrei-
dentificados. Para ambos modelos, el estadistico
Chi-cuadrada escalada de Satorra-Bentler resulto
significativo (p < .05), lo que sugiere que el mo-
delo no tiene un buen ajuste con los datos de la

Sin embargo, dado que el estadistico
Chi-cuadrada tiende a mayores valores cuando
se incrementa el tamafio de muestra o el nimero
de variables observadas en el modelo (Hair et al.,
2014), se procedid a obtener los valores de los
indices de bondad de ajuste adicionales (ver Tabla
3). Al contrastar estos valores con los valores um-
brales de ajuste aceptable sugeridos para un mo-
delo de ecuaciones estructurales, se observd que
los valores de CFI y NNFI eran mayores que .90,
en tanto que se obtuvieron valores de RMSEA <
.06 y SRMR <.08, tanto para el modelo de primer
orden como para el modelo de segundo orden je-
rarquico. Asi, la evidencia sugiere un ajuste acep-
table de ambos modelos.

Con respecto a la evaluacion de la validez
convergente de la escala DFS-2, para todos los
constructos se obtuvieron valores de los coefi-
cientes a y CR mayores a .70 (ver Tabla 4) excep-
to para el constructo sentido de control (o = .68).
Estos resultados sugieren adecuada consistencia
interna de la escala (Hair et al., 2014; Moral de la
Rubia, 2019; Taber, 2018). Asi también, se obser-
v6 que todos los parametros de regresion resul-
taban significativos (p < .001) y con coeficientes
estandarizados mayores que .50, a excepcion del
item DFS14 (ver Figura 3). Ademas, para todos
los casos, excepto para el constructo concentra-
cion con la tarea (CT), los valores de AVE fueron
mayores que .50, lo que sugiere aceptable validez
convergente (Hair et al., 2014).

muestra. Al evaluar la validez discriminante, tal

Tabla 3

Estadisticos de ajuste para los modelos de la escala DFS-2 con base en la muestra actual (N = 312).
Especificacion Lep df CFI NNFI RMSEA 90% IC SRMR
Primer orden 1041.50 558 915 .904 .053 [.048, .057] .056
Segundo orden 1185.40 585 .894 .886 .057 [.053,.062] 071
Umbrales de ajuste >.90 >.90 <.06 <.08

Nota. Estadisticos de ajuste: )’ ,: Chi-cuadrada escalada de Satorra-Bentler, CFI: comparative fit index, NNFI: non-normed
fit index, RMSEA: Steiger-Lind root mean square error of approximation, 90% IC: intervalo de confianza del 90% para el

RMSEA, SRMR: standardized root mean square residual.
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Estructura factorial del modelo de primer orden de la escala DFS-2, con coeficientes de regresion estandarizados.

como se muestra en la Tabla 4, se observaron co-
rrelaciones excesivamente altas para los pares de
constructos RNA-MC, RNA-SC, MC-HD, RNA-
HD, MC-SC, CT-SC y SC-HD. Asi también, para
los constructos HD, SC, RNA, CT y SC se encon-
traron valores de la AVE menores que los de su
correspondiente MSV y ASV. Ademas, se obser-
v6 que las raices cuadradas de la AVE de los co-
rrespondientes constructos no cumplian en todos
los casos con el criterio de Fornell-Larcker, que
indica que estos valores deben ser mayores que
las correlaciones con otros constructos (Fornell &
Larcker, 1981). De esta forma se concluy6d que
para los datos de la muestra actual la escala DFS-
2 no presentaba adecuada validez discriminante.

Reespecificacion del modelo de primer orden de
Jackson y Eklund

Al emplear la informacion de la muestra ac-
tual, los modelos originales de Jackson y Eklund
(2002), de primer y segundo orden, mostraron un

ajuste aceptable cuando se utilizan umbrales ba-
jos para los indices de ajuste, ademas de acepta-
ble validez convergente, sin embargo, mostraron
falta de validez discriminante. Por ello, por medio
de un AFE se procedi6 a identificar una estructura
factorial que pudiera mostrar un mejor ajuste y
validez discriminante.

Para el AFE se utilizo el método de extrac-
cion de factorizacion del eje principal y rotacion
oblicua promax, ya que se consider6 que los cons-
tructos que conforman la escala se correlacionan.
La medida de Kaiser-Meyer-Olkin (KMO = .94)
mostré adecuacion de la muestra. Asi también, la
prueba de esfericidad de Bartlett resulto significa-
tiva (p <.001), indicando que existe suficiente co-
rrelacion entre las variables analizadas. Para de-
terminar el nimero de factores a extraer se utilizo
andlisis paralelo y el diagrama de sedimentacion.
De esta forma se extrajeron cinco factores, que
agruparon a 33 de los 36 items de la escala DFS-
2,y que en conjunto explican el 53% de la varian-
za total, con valores para las cargas factoriales en
el rango de .43 a .94 y comunalidades entre .46 y
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Tabla 4

Correlaciones entre constructos para la escala DFS-2 con base en la muestra actual (N = 312).

Constructo o CR AVE MSV ASV HD CA MC RNA CT SC PC TT EA
HD .81 .80 52 .85 560 .72

CA .81 .84 .55 47 29 69 74

MC .82 .82 .53 97 57 92 55 .73

RNA .83 .83 .55 97 58 91 56 99 .74

CT .68 75 43 L0 50 76 55 80 .82 .65

SC .84 .84 .57 94 58 87 55 95 97 & 5

PC .84 .85 .58 31 22 54 36 52 50 43 .56 .76

TT .85 .86 .60 .38 Jd6 35 41 32 29 48 35 24 .78
EA .86 .86 .61 .61 46 77 56 74 73 78 71 48 .62 .78

Nota. Los valores en negritas representan las raices cuadradas de la AVE de los constructos correspondientes. Construc-
tos: balance habilidad-desafio (HD), mezcla de conciencia-accion (CA), metas claras (MC), retroalimentacion no ambigua
(RNA), concentracion en la tarea (CT), sentido de control (SC), pérdida de conciencia (PC), transformacién del tiempo (TT)
y experiencia autotélica (EA). indices: o: coeficiente alfa de Cronbach, CR: coeficiente de confiabilidad compuesta, AVE:
varianza media extraida, MSV: varianza compartida maxima, ASV: varianza compartida media.

.80 (ver Tabla 5).

El primer factor (Maestria) agrupa la tota-
lidad de los items de las dimensiones sentido de
control, retroalimentacion no ambigua y metas
claras, asi como tres items de la dimension con-
centracion en la tarea y dos items de la dimen-
sion balance habilidad-desafio. A este factor se lo
denomind maestria en el juego.

El segundo factor (TT) agrupa a todos los
items de la dimension transformacion del tiem-
po. El tercer factor (PC) agrupa a todos los items
de la dimension pérdida de conciencia. El cuarto
factor (CA) agrupa a todos los items de la dimen-
sion mezcla de conciencia-accion, en tanto que
el quinto factor (EA) agrupa a todos los items de
la dimension experiencia autotélica. Los items
DFSO01 y DFS14 mostraron comunalidades pe-
quenas, en tanto que el item DFS10 mostrd una
carga factorial pequena. Por lo tanto, se considerd
que estos items no aportaban significativamente
a ninguno de los factores extraidos y no fueron
incluidos en ninguna de las dimensiones identi-
ficadas.

Con los factores obtenidos mediante el AFE
se propuso un modelo reespecificado de primer
orden de la escala DFS-2 (ver Figura 4). Los re-
sultados de un AFC mostraron que para este mo-
delo el estadistico Chi-cuadrada escalada de Sa-
torra-Bentler resulté significativo (), = 959.21,
gl =485, p <.001). Sin embargo, al observar los
valores de los indices de ajuste se concluyo que el
modelo muestra un ajuste aceptable (CFI = .910,
NNFI = .902, SRMR = .057 y RMSEA = .056
con un 90% IC [.051, .061]). Ademas, se observo
que todos los parametros de regresion resultaron
significativos (p <.001) y con coeficientes estan-
darizados mayores que .50 (ver Figura 4), lo que
sugiere adecuada validez de constructo (Hair et
al., 2014).

El modelo de primer orden reespecificado
mostrd adecuada validez convergente, ya que los
valores de AVE para todos los constructos resul-
taron mayores que .50 (ver Tabla 6). Asi también,
se observo que, para todos los constructos, los
valores de AVE resultaron mayores que los va-
lores de MSV y ASV, excepto para el caso del
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Tabla §
Analisis factorial exploratorio con base en la muestra actual (N =312).

Factor

Dimension item Maestria TT PC CA EA Comunalidades
RNA DFS22 .85 -.04 -.01 A1 -.11 .64
SC DFS06 .78 .00 -.01 -.11 -.10 53
MC DFS03 .78 -.03 -.15 -.05 -.14 .54
SC DFS33 .76 -.01 .03 .09 -.02 .65
MC DFS30 75 .00 .06 -.06 .01 57
SC DFS24 74 .04 .04 .05 .06 .67
SC DFSI15 74 .10 22 -.08 -.25 .52
RNA DFS04 .70 -.02 -.08 .01 -.06 .57
MC DFS21 .69 -.02 .04 .03 .04 Sl
RNA DFS31 .67 -.03 .01 .00 15 .59
RNA DFS13 .65 -.02 .04 -13 -.06 53
CT DFS32 .64 .08 -.02 .07 18 .63
CT DFS23 .59 15 -.05 .04 .19 .59
CT DFS05 57 13 -.13 -.08 .16 46
MC DFS12 51 .00 .07 -.03 .09 .65
HD DFS19 49 -.08 .08 .19 .09 .50
HD DFS28 43 -.07 .04 .20 18 .61
HD DFSO01 27 -.12 .04 .07 22 31
TT DFS17 .04 .88 .00 -.11 .05 .76
TT DFS08 -.02 .79 -.02 .00 -.03 .58
TT DFS26 .04 .78 -.08 -.09 18 .69
TT DFS35 -.09 55 .01 18 .09 46
PC DFS34 -.02 -.03 87 -.06 .14 74
PC DFS16 .10 .04 .76 -.04 -.10 .60
PC DFS07 -.07 -.07 .76 -.05 12 .53
PC DFS25 .07 -.05 .61 .01 A1 A48
CA DFS29 .02 -.01 -.08 94 .10 .80
CA DFS20 -.05 -.05 .00 91 .01 .69
CA DFS02 24 -.05 -.14 52 -.01 41
CA DFSI11 -.03 .03 .00 43 -.09 51
CT DFS14 -.05 11 27 .30 -.16 26
EA DFS27 .01 .04 .09 .03 .76 73
EA DFS36 .07 11 .05 -.01 .63 .59
EA DFS09 .06 .08 .01 -.08 .59 .63
EA DFS18 .16 .20 .05 -.02 50 55
HD DFS10 32 -.08 -.02 .06 22 .60
Varianza explicada 25% 7% 7% 7% 7%

Nota. Las cargas factoriales significativas se muestran en negritas. Dimensiones del flow: balance habilidad-desafio (HD),
mezcla de conciencia-accion (CA), metas claras (MC), retroalimentacion no ambigua (RNA), concentracion en la tarea (CT),
sentido de control (SC), pérdida de conciencia (PC), transformacién del tiempo (TT) y experiencia autotélica (EA). Maestria:
maestria en el juego.
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Estructura factorial del modelo reespecificado para la escala DFS-2 con coeficientes de regresion estandarizados.

constructo maestria en el juego, donde el valor de
AVE resulté menor que el de MSV. Ademas, las
correlaciones entre constructos no resultaron de-
masiado altas, en tanto el criterio de Fornell-Larc-
ker se cumplié satisfactoriamente para todos los
constructos, excepto en el caso de maestria, don-
de se observo un valor del coeficiente de correla-
cion entre los constructos experiencia autotélica
y maestria en el juego ligeramente mayor que la
raiz cuadrada del AVE correspondiente. De esta
forma se concluy6 que el modelo de primer orden

reespecificado de la escala DFS-2 mostraba ade-
cuada validez discriminante.

Discusion

En este estudio se evaluaron las propieda-
des psicométricas de la escala DFS-2 de Jackson
y Eklund (2002) en el contexto de videojuegos re-
creativos con base en una muestra de estudiantes

Ez(‘)lr)rl:l:ciones entre constructos para el modelo reespecificado de la escala DFS-2.

Constructo a CR AVE MSV ASV Maestria CA PC TT EA
Maestria 95 95 52 .59 34 72

CA .81 .83 .55 35 24 .59 74

PC .84 .85 58 29 17 .54 .36 76

TT 85 86 .60 38 .19 37 41 24 .78

EA 86 .86 .61 .59 38 77 .56 48 .62 .78

Nota. Los valores en negritas representan las raices cuadradas de AVE de los constructos correspondientes. Constructos: mae-
stria en el juego (Maestria), mezcla de conciencia-accion (CA), pérdida de conciencia (PC), transformacion del tiempo (TT)
y experiencia autotélica (EA). Indices: a: coeficiente alfa de Cronbach, CR: coeficiente de confiabilidad compuesta, AVE:
varianza media extraida, MSV: varianza compartida maxima, ASV: varianza compartida media.




Rodriguez-Antonio & Del Valle-Lopez, Evaluar, 2021, 21(3), 63-80

de una universidad mexicana. Para los modelos
originales de primer y segundo orden de la escala,
los valores de los indices de ajuste aproximados
obtenidos sugirieron un ajuste aceptable de am-
bos modelos con respecto a los datos de la mues-
tra, de forma similar a los resultados obtenidos en
el estudio de validacion cruzada realizado por los
autores de la escala. Al comparar los indices de
ajuste para ambos modelos, se observd un mejor
ajuste para el modelo de primer orden.

Los valores de los indices de ajuste para
los modelos originales de primer y segundo or-
den de la escala DFS-2 encontrados en este estu-
dio son similares a los informados en los trabajos
de Hamari y Koivisto (2014), Jackson y Eklund
(2002) y Procci et al. (2012), y ligeramente in-
feriores a los informados por Wang et al. (2009).
Sin embargo, si se establecen umbrales mas es-
trictos para estos indices, tal como lo proponen
Hamari y Koivisto (2014) y Procci et al. (2012),
ambos modelos muestran un ajuste pobre.

Por otra parte, aunque la escala mostrd
adecuada validez convergente, se encontrd evi-
dencia de inadecuada validez discriminante. Este
resultado contrasta con los presentados en estu-
dios similares, pero realizados en contextos aje-
nos a los videojuegos, donde se ha encontrado
evidencia de adecuada validez convergente y va-
lidez discriminante para la escala DFS-2 (Bitten-
court et al., 2021; Riva et al., 2017). No obstante,
dado que Swann, Crust'y Vella (2017) han critica-
do la validez discriminante de la escala FSS-2, y
esta a su vez tiene una estructura similar a la esca-
la DFS-2, cabe la posibilidad de que para ciertos
contextos asociados con videojuegos la validez
discriminante de la escala DFS-2 no se satisfaga.

La inadecuada validez discriminante su-
giere que algunas dimensiones de la escala no
difieren suficientemente de otras como para con-
siderarse distintas (Hair et al., 2014). Este feno-
meno podria atribuirse a que en el modelo de la

escala DFS-2, Jackson y Eklund (2002) no to-
maron en cuenta las relaciones entre las dimen-
siones del flow (Hamari & Koivisto, 2014). Una
conceptualizacion del flow en el contexto de los
videojuegos que considera estas relaciones es la
que plantean Hamari y Koivisto (2014), asi como
Kiili et al. (2012). Estos autores postulan que el
flow puede segmentarse en antecedentes y con-
secuencias.

De acuerdo con Kiili et al. (2012) las
dimensiones del flow pueden agruparse en an-
tecedentes, estado de flow y consecuencias. De
acuerdo a este enfoque, los antecedentes del flow,
también llamados precondiciones del flow (Khos-
hnoud et al., 2020) agrupan las dimensiones metas
claras, sentido de control, balance habilidad-de-
safio, retroalimentacion no ambigua y jugabili-
dad. Esta ultima reemplaza a la dimension mezcla
de conciencia-accion, y se utiliza en el contexto
del disefio y analisis de videojuegos para “descri-
bir la calidad del juego en términos de sus reglas,
mecanismos, metas y disefio” (Gonzalez, 2013, p.
92). De igual forma, Hamari y Koivisto (2014)
agrupan a las mismas dimensiones, a excepcion
de la dimension jugabilidad y anadiendo la di-
mension experiencia autotélica, en un constructo
llamado maestria, definida como la capacidad del
jugador para adquirir las habilidades para desem-
penarse en el juego. Asi, el constructo maestria
representa el antecedente del flow.

En este estudio las intercorrelaciones mas
altas se encontraron entre las dimensiones pro-
puestas como antecedentes del flow por Hama-
ri y Koivisto (2014) y Kiili et al. (2012), lo cual
motivé una reespecificacion del modelo original
de primer orden de la escala DFS-2 por medio de
un AFE y un AFC. De esta forma se identifico un
modelo reespecificado de primer orden con cinco
dimensiones: (1) transformacion del tiempo, (2)
pérdida de conciencia, (3) mezcla de concien-
cia-accion, (4) experiencia autotélica y (5) maes-
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tria en el juego.

De manera similar que las propuestas de
Procci et al. (2012) y Hamari y Koivisto (2014),
la dimension maestria en el juego, que agrupa a
los items que parecen representar la capacidad del
jugador para adquirir las habilidades para un buen
desempeiio en el juego, representa el antecedente
del flow; en tanto que las otras cuatro dimensio-
nes del modelo reespecificado de la escala DFS-2
parecen representar las consecuencias del flow.
Este modelo mostr6 propiedades psicométricas
adecuadas, ya que se obtuvo un ajuste aceptable
con respecto a los datos de la muestra, similar al
encontrado para el modelo original de Jackson y
Eklund (2002), asi como adecuada validez con-
vergente y validez discriminante.

Los hallazgos de esta investigacion, acer-
ca de la segmentacion del flow en antecedentes y
consecuencias, estan en linea con las propuestas
de Hamari y Koivisto (2014) y Kiili et al. (2012),
y sugieren la necesidad de investigaciones futuras
encaminadas a adaptar la escala DFS-2 al idioma
espanol en el contexto de videojuegos y gamifi-
cacion, con el objetivo de encontrar una estructu-
ra factorial que posea propiedades psicométricas
adecuadas para medir el flow y las dimensiones
que lo conforman. Cabe mencionar que para este
estudio no fue posible obtener una segunda mues-
tra para la validacion del modelo factorial reespe-
cificado con cinco dimensiones identificado con
base en el AFC. De este modo, se propone para
futuras investigaciones validar este modelo con
muestras adicionales.

Adicionalmente, ya que la escala DFS-2
fue creada como una variante de la escala FSS,
desarrollada originalmente para evaluar el estado
de flow en actividades fisicas y deportivas, se re-
comienda a los investigadores analizar las propie-
dades psicométricas de otras escalas, tales como
EGameFlow, Game Engagement Questionnaire o
GameFlow, de modo que se disponga de opcio-

nes adicionales para la medicion del flow en el
contexto de los videojuegos y la gamificacion en
usuarios de habla hispana.

Finalmente, aunque los hallazgos de esta
investigacion se derivan de una muestra no pro-
babilistica, lo cual no permite la generalizacion
de las conclusiones, los resultados obtenidos su-
gieren que para la evaluacion del estado de flow
en videojuegos o actividades de gamificacion, la
escala DFS-2 original muestra adecuada validez
de constructo y validez convergente, sin embargo,
no muestra adecuada validez discriminante. De
acuerdo con Farrel (2010) una solucién a la falta
de validez discriminante consistiria en combinar
las dimensiones o constructos en una sola medida
global, en lugar de realizar un analisis dimension
por dimension. Asi, en el contexto de videojuegos
y gamificacion, la escala DFS-2 original puede
ser util para los investigadores que deseen evaluar
el flow como un constructo global, sin necesidad
de discriminar en sus nueve dimensiones.
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Resumen

El objetivo es construir una version abreviada del
Cuestionario de Acciones Creativas (CAC) y analizar sus
propiedades psicométricas. E1 CAC incluye escalas que
evaluan la frecuencia de participacion en acciones creativas
en siete dominios: literatura; artes plasticas y artesanias;
ciencia y tecnologia; artes escénicas; musica; participacion
social y creatividad cotidiana. La muestra se conformo con
1509 personas mayores de 18 afos que residen en diferen-
tes provincias argentinas. Los instrumentos de recoleccion
de datos fueron: CAC, Inventario Biografico de Comporta-
mientos Creativos (BICB), cuestionario sociodemografico
y de ocio. El analisis factorial confirmatorio demostré un
adecuado ajuste del modelo. Los resultados indican dife-
rencias significativas seglin participacion en actividades de
ocio. Observamos correlaciones significativas y moderadas
entre la version abreviada del CAC y el BICB. Los resulta-
dos sefialan que la version abreviada del CAC cumple con
estandares técnicos y constituye un aporte para la valora-
cion de acciones creativas en diferentes dominios.

Palabras clave: acciones creativas, evaluacion de la crea-
tividad, creatividad cotidiana, participacion social

Abstract

The objective is to build an abbreviated version of
the Creative Actions Questionnaire (CAC) and analyze
its psychometric properties. The CAC includes scales that
evaluate the frequency of participation in creative actions
in seven domains: literature; plastic arts and crafts; science
and technology; performing arts; music; social participa-
tion and daily creativity. The sample was made up of 1509
people over 18 years of age who reside in different Argen-
tine provinces. The data collection instruments were: CAC,
Biographical Inventory of Creative Behaviors (BICB), and
sociodemographic and leisure questionnaire. The confirma-
tory factor analysis showed an adequate fit of the model.
The results indicate significant differences according to par-
ticipation in leisure activities. We observe significant and
moderate correlations between the abbreviated version of
the CAC and the BICB. The results show that the abbrevi-
ated version of the CAC complies with technical standards
and constitutes a contribution for the evaluation of creative
actions in different domains.

Keywords: creative actions, evaluation of creativity, every-
day creativity, social participation
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Introduccion

De acuerdo con especialistas (Diedrich et
al. 2018; Glaveanu et al., 2019; Silvia, Cotter,
& Christensen, 2017) aceptamos que las perso-
nas generamos ideas, productos y acciones crea-
tivas en diferentes situaciones de nuestra vida
cotidiana. Richards (2010) define a la creatividad
cotidiana como la originalidad humana en el tra-
bajo, el ocio y las diversas actividades de la vida
diaria. Segun la autora, la creatividad cotidiana es
indispensable para la supervivencia humana y se
basa en el compromiso y la participacion activa
de los sujetos.

En el campo de investigacion de la creati-
vidad se han construido diversas estrategias pa-
ra valorar las acciones cotidianas de los sujetos.
Entre las técnicas mas utilizadas se encuentran
los cuestionarios que refieren a comportamien-
tos creativos, instrumentos que permiten valorar
la frecuencia con que las personas desarrollan
determinadas acciones creativas (Aranguren &
Irrazabal, 2012; Carson, Peterson, & Higgins,
2005; Diedrich et al., 2018; Paek & Runco,
2017). También se han desarrollado procedimien-
tos como la evaluacion momentanea ecologica
que intenta captar los desempefios diarios de las
personas en sus contextos naturales. En estos di-
sefios, se realizan observaciones repetidas de los
fendmenos para analizar el dinamismo de las ac-
ciones creativas (Silvia et al., 2017). Los estudios
sobre capacidades creativas y personalidad tam-
bién permiten comprender la complejidad de las
manifestaciones diarias de la creatividad. Se han
observado interesantes correlaciones entre crea-
tividad, apertura a la experiencia y extraversion
(Elisondo, Donolo, & Corbalan-Berna, 2009;
Garcés et al., 2015), es decir, las personas mas
creativas se caracterizan por ser sociables y abier-
tas a desarrollar experiencias en contextos hetero-
géneos. Asimismo, se han desarrollado estudios

cualitativos que procuran analizar acciones crea-
tivas a partir de significaciones y valoraciones de
grupos diversos. Los estudios muestran que las
personas desarrollan procesos de creatividad co-
tidiana a partir de diferentes acciones creativas,
generalmente en interaccion con otras personas
y en contextos particulares (hogar, ONGs, insti-
tuciones educativas, etc.). Los sujetos reconocen
impactos positivos de la creatividad cotidiana en
la calidad de vida, el bienestar y salud en sentido
amplio (Adams-Price & Steinman, 2007; Elisondo
& Vargas, 2019; Gandolfo & Grace, 2010; Genoe
& Liechty, 2017; McCabe & de Waal-Malefyt,
2015; Modrzejewska-Swigulska, 2018).

El objetivo del estudio es construir el
CAC42, version abreviada del Cuestionario de
Acciones Creativas (Elisondo & Donolo, 2016),
y analizar sus propiedades psicométricas. En
el estudio examinamos la estructura interna del
cuestionario y presentamos evidencias de validez
convergente, para ello utilizamos el Inventario
Biografico de Comportamientos Creativos (Batey,
2007). Considerando investigaciones previas que
indican diferencias en acciones creativas segun
sexo, escolaridad y participacion en actividades
de ocio (Aranguren & Irrazabal, 2012; Diedrich
et al., 2018; Elisondo & Donolo, 2016; Kaufman,
2006; Paek & Runco, 2017), analizamos en el
presente estudio diferencias en los dominios del
CAC42 segun dichas variables. En general, los
estudios indican puntajes superiores de las mu-
jeres en artesanias y areas artisticas, y diferencias
a favor de los hombres en dominios tecnologicos
(Diedrich et al., 2018; Pack & Runco, 2017). Las
investigaciones también mostraron que los parti-
cipantes con mayor nivel educativo obtienen pun-
tajes superiores en acciones creativas (Aranguren
& Irrazabal, 2012; Elisondo & Donolo, 2016).
Asimismo, estudios previos indican que las per-
sonas que participan activamente en propuestas
de ocio logran puntajes superiores en las escalas
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de acciones creativas (Aranguren & Irrazabal,
2012; Hegarty, 2009; Wolfradt & Pretz, 2001).

Subrayamos la importancia de los estu-
dios de la creatividad cotidiana, considerando
las numerosas evidencias que indican relacio-
nes entre salud, bienestar y desarrollo de accio-
nes creativas en contextos laborales y de ocio
(Benedek, Bruckdorfer, & Jauk, 2019; Corner &
Silvia, 2015; Conner, DeYoung, & Silvia, 2018;
Richards, 2010). Destacamos la relevancia del
estudio en tanto contribucion al campo de la
evaluacion de la creatividad en Argentina, apor-
tando una herramienta que puede ser de utilidad
para el diagnostico y la investigacion de perfiles
creativos en contextos educativos, laborales y de
tiempo libre. En el CAC42 también es necesario
subrayar el enfoque sociocultural adoptado y el
énfasis puesto en las interacciones sociales. Los
items del instrumento se elaboraron consideran-
do la importancia de la participaciéon en grupos
y el reconocimiento social de otras personas. En
suma, el CAC42 ha sido construido conforme a
enfoques actuales del estudio de la creatividad e
intenta valorar acciones creativas en dominios di-
versos, no solo considerando las dreas artisticas y
cientificas tradicionalmente valoradas en cuestio-
narios de este tipo.

Evaluacion de la creatividad: dominio general
vs. dominios especificos

La evaluacion de la creatividad es un cam-
po por demas controvertido, en tanto refiere a un
constructo dificil de definir y operacionalizar. Si
bien se han realizado significativos avances, se
observan inconsistencias en los resultados, difi-
cultades técnicas de los instrumentos y falta de
acuerdo en las definiciones tedricas del construc-
to (Acar & Runco, 2019; Barbot, Hass, & Reiter-
Palmon, 2019). En cuanto a las definiciones, el

debate acerca de la creatividad como dominio ge-
neral o especifico tiene importantes derivaciones
teoricas, metodologicas y practicas. Las posturas
que sostienen que la creatividad es un dominio
general proponen instrumentos unidimensionales
para la valoracion de capacidades creativas y pen-
samientos divergentes. Por ejemplo, el test CREA
se sustenta en concepciones de la inteligencia
creativa como capacidad general de formular in-
terrogantes (Elisondo & Donolo, 2018). En cam-
bio, quienes sostienen que la creatividad adquiere
caracteristicas particulares segiin diferentes do-
minios apoyan la construccion de instrumentos
que valoran desempefios creativos en diferentes
areas (Diedrich et al., 2018; Kaufman, 2012; Paek
& Runco, 2017). Segun Baer (2012), un creciente
cuerpo de evidencia de investigacion sugiere que
la creatividad es especifica segun cada dominio
y que las habilidades generales contribuyen po-
co al desempefio creativo. Segtn el investigador,
estos avances tienen importantes implicancias
en las formas de entender, evaluar y promover la
creatividad. El instrumento que se propone en el
presente articulo se apoya en concepciones que
definen a la creatividad como dominio especifi-
co. Sin embargo, no se desconoce la incidencia de
conocimientos y habilidades generales en los pro-
cesos creativos. En este sentido, los modelos ac-
tuales incluyen componentes especificos y gene-
rales. Sternberg (2012) sefiala que la creatividad
no es de dominio general ni especifico, sino que
conjuga ambos elementos. El autor sefiala que la
especificidad de dominio de la creatividad depen-
de de una base general de conocimientos y de de-
cisiones respecto del uso de esta base. Kaufman
(2012) propone un modelo jerarquico que incluye
requisitos iniciales para la creatividad (inteligen-
cia, motivacion, etc.), areas tematicas generales
(por ejemplo, escritura, ciencia), dominios (poe-
sia o ficcidon) y micro-dominios (por ejemplo,
haikus o verso libre). Segtn el investigador, cada
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area tematica puede tener su propio perfil de per-
sonalidad y de patrones cognitivos.

En suma, los debates sobre la generalidad
o especificidad de la creatividad, lejos de estar
saldados, cada vez se complejizan mas, especial-
mente por los aportes de tecnologias mas sofisti-
cadas para el estudio de los procesos creativos.
En esta linea, los estudios neuropsicologicos
muestran interesantes resultados con respecto a
los procesos cognitivos generales y especificos
(Benedek, Christensen, Fink, & Beaty, 2019),
abriendo numerosas posibilidades para investiga-
ciones futuras.

Escalas de comportamientos creativos

El estudio de las manifestaciones cotidianas
de la creatividad es un area de notorio interés en
el campo de investigacion de los procesos creati-
vos. Los investigadores han construido diferentes
estrategias y procedimientos con el proposito de
indagar comportamientos y logros creativos de las
personas en diferentes dominios de la vida diaria.
Las escalas de comportamientos creativos son los
instrumentos mas desarrollados por los investi-
gadores interesados en el analisis de la creativi-
dad cotidiana. Sin embargo, es preciso subrayar
las importantes contribuciones que actualmente
realizan los investigadores que desarrollan valo-
raciones momentaneas de la creatividad. Estas
valoraciones suponen procesos dinamicos de ana-
lisis de acciones creativas en contextos naturales
(Silvia et al. 2017).

Entre los instrumentos tradicionales y
mas utilizados para la valoraciéon de comporta-
mientos creativos, se destaca el Inventario de
Comportamiento Creativo de Hocevar (1979).
Este instrumento de autoinforme consta de 90
items a partir de los cuales se evaluan los logros
en diferentes dominios: musica, literatura, manua-

lidades, artes, artesanias, performance y ciencias.
El Cuestionario de Logros Creativos de Carson et
al. (2005) también es un instrumento muy utili-
zado en el campo de la creatividad, evaltia actua-
ciones creativas en las dimensiones arte, musica,
danza, disefo, literatura, humor, inventos, descu-
brimientos cinéticos, teatro y cine y artes culina-
rias. Cada area incluye 7 items. El cuestionario
evalua cuantas veces los sujetos han logrado un
rendimiento creativo. El Inventario Biografico de
Comportamientos Creativos de Batey (2007) in-
cluye 34 actividades vinculadas a la creatividad
cotidiana. Los participantes informan si han esta-
do involucrados en estas actividades en los ulti-
mos 12 meses, este instrumento no evalua la fre-
cuencia de realizacion de la actividad. Kaufman
(2012) creo6 la Escala de Dominios de Creatividad,
que incluye 50 items que se refieren a logros crea-
tivos en cinco dominios: diario, académico, cien-
tifico / mecanico, artistico y de actuacion (incluye
musica y escritura). En Argentina, podemos men-
cionar a la Escala de Comportamiento Creativo
(Aranguren & Irrazabal, 2012) disefnada con el
proposito de evaluar desempefios creativos en los
siguientes dominios: artes, manualidades, disefo,
literatura, musica, expresion corporal y negocios.
Las personas deben responder la cantidad de ve-
ces que han participado de cada actividad consi-
derando una escala Likert.

Desde el 2016, las publicaciones sobre ins-
trumentos para medir la creatividad cotidiana han
tomado perspectivas que integran diferentes do-
minios y manifestaciones creativas. Se destaca
el Inventario de Actividades y Logros Creativos
(ICAA) que consiste en una evaluacion de las di-
ferencias individuales en la creatividad de la vida
cotidiana. El instrumento proporciona escalas in-
dependientes para la frecuencia de participacion
en la actividad creativa diaria y el nivel de logro
creativo en ocho dominios creativos (Dietrich
et al., 2018; Karwowski & Beghetto, 2018). El
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ICAA es una medida de autoinforme que evalta
actividad creativa (CACT) y nivel de logro creati-
vo (CACH). La escala CACT es conceptualmen-
te similar al CBI (Hocevar, 1979) y pregunta con
qué frecuencia se ha realizado una determinada
actividad en los ultimos 10 afios. La escala CACH
evalua 11 niveles diferentes de logro creativo por
dominio. Los participantes verifican qué nivel de
logro aplica a ellos en un determinado dominio en
una escala de 0 a 10. También interesa mencio-
nar el estudio de Paeck y Runco (2017) en el que
se incorpora las escalas creatividad cotidiana y
creatividad tecnologica a la Lista de Verificacion
de Actividades y Comportamientos Creativos
(CAACQC), el instrumento que permite comparar
cantidad y calidad de actividades creativas en di-
ferentes dominios. Los autores han reportado ade-
cuados indices de confiabilidad del instrumento y
diferencias segun sexo.

En suma, los instrumentos construidos para
valorar la creatividad cotidiana incluyen diferen-
tes dominios e intentan valorar acciones creativas
diversas. Algunos también valoran logros y reco-
nocimientos en cada dominio. Es interesante se-
fnalar que los instrumentos actuales incluyen areas
referidas a las tecnologias considerando el impac-
to de las mismas en la vida cotidiana de las per-
sonas. Destacamos el valor de estos cuestionarios
como herramientas utiles para analizar acciones y
desempefios creativos; sin embargo, reconocemos
limitaciones, como por ejemplos las sefialadas por
Silvia et al., (2017). Los autores consideran que
este tipo de cuestionarios pone demasiado énfasis
en la amplitud y en la frecuencia de participacion,
sin considerar el tipo de dedicacion que las per-
sonas tienen por cada dominio. Esto quiere decir
que los instrumentos no permiten captar si el des-
empefio es superficial o profundo en cada activi-
dad. Asimismo, los autores sefialan que este tipo
de instrumento valora dominios tradicionales, sin
incluir acciones creativas especificas de ciertos

contextos o dominios excepcionales. A pesar de
las debilidades senaladas, consideramos que las
escalas de acciones creativas aportan datos rele-
vantes para la comprension de la creatividad coti-
diana valorando el desempefio de las personas en
diferentes areas.

Racionalidad en el CAC42

Las acciones creativas son manifestaciones
culturales que involucran interacciones con otras
personas mediante la integracion del pensamien-
to creativo y los comportamientos. Conviene
recordar en ese sentido que las personas no son
creativas en todas las acciones que realicen, si-
no mas bien en unas pocas, y que sus manifes-
taciones creativas estaran siempre mediadas por
el medio social en que estan y por el contexto de
los conocimientos y los niveles de desarrollo que
hayan alcanzado. El concepto de accion creativa
abarca dimensiones psicoldgicas, conductuales y
culturales e integra cognicidon y conducta creativa
en determinado contexto social (Glaveanu et al.,
2019).

El CAC (Elisondo & Donolo, 2016) evalua
la frecuencia de participacion en determinadas ac-
ciones creativas. E1 CAC evalla actividades crea-
tivas de manera similar al CBI (Hocevar, 1979) y
BICB (Batey, 2007) con respecto a la aplicacion
de diferentes dominios, con la ventaja adicional
de incluir los dominios de participacion social y
creatividad cotidiana. Consideramos importan-
te incluir estos dominios teniendo en cuenta la
relevancia tedrica y practica de los estudios so-
bre creatividad cotidiana (Richards, 2010) y los
enfoques socioculturales de los procesos creati-
vos (Glaveanu, 2014). Los elementos del domi-
nio creatividad cotidiana fueron construidos por
considerar desarrollos tedricos e items de otros
instrumentos CAQ (Carson et al., 2005), ICAA
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(Dietrich et al., 2018), CAAC (Paek & Runco,
2017), y K-DOCS (Kaufman, 2012). El dominio
participacion social destaca acciones que invo-
lucran interacciones con otras personas e interés
en la construccion de grupos e instituciones, estos
items se basan en perspectivas socioculturales de
la creatividad (Glaveanu, 2013; 2018). Las accio-
nes creativas en participacion social se orientan
hacia el liderazgo y la transformacion social.

La version original del Cuestionario de
Acciones Creativas (CAC) consta de 70 items
que evaluan acciones creativas en 7 areas: litera-
tura, artes plasticas y artesanias, musica, cien-
cia y tecnologia, participacion social, creativi-
dad cotidiana y expresion corporal (Elisondo &
Donolo, 2016). Cada dominio incluye 10 items
que refieren a acciones creativas concretas como,
por ejemplo: ha pintado una obra, ha publicado
un trabajo cientifico, actuo en teatro, cine o tele-
vision, etc. Las personas deben responder consi-
derando las siguientes opciones: 1 (nunca o casi
nunca se ha hecho lo que se dice), 2 (si pocas
veces lo ha hecho, 2 o 3 veces), 3 (si lo ha hecho
varias veces, 4 o 5 veces), 4 (si lo hizo frecuen-
temente, 6 o 7 veces)y 5 (si en la mayoria de las
veces que tuvo oportunidad lo hizo).

En el estudio de la version original del CAC
(Elisondo & Donolo, 2016) hemos observado una
adecuada consistencia interna entre los items de
cada area a través de la prueba alfa de Cronbach:
o =.849 en creatividad cotidiana; o.= .823 en mu-
sica; .= .823 en artes plasticas y artesanias; o. =
799 en expresion corporal; o = .84 en participa-
cion social; o.= .71 en literatura y o.= .67 en cien-
cia y tecnologia. Ademas, hallamos correlaciones
positivas y superiores a .50 entre cada item y su
respectiva area de conocimiento, y correlaciones
bajas entre items y otras areas de conocimiento.
Respecto de las relaciones con otros instrumen-
tos, encontramos una correlacion significativa de
r = .60 entre el CAC y el BICB. Los resultados

también indicaron diferencias significativas en el
CAC segun sexo, escolaridad y participacion en
actividades de ocio.

Método

Se presenta un estudio instrumental
(Montero & Leon, 2007), es decir, una inves-
tigacion orientada al desarrollo de pruebas y el
analisis de propiedades psicométricas de los
instrumentos.

Participantes

La muestra se conformé de manera no pro-
babilistica y por conveniencia, se procur6 incluir
personas de diferentes edades, niveles de escola-
ridad y lugares de procedencia. Participaron del
estudio 1509 personas. El 68% de los participan-
tes expresaron ser mujeres y el resto se definieron
como hombres. Los participantes tienen entre 18
y 94 afos, con contribuciones etarias de este te-
nor: 18-30 afios (58%), 31-60 afios (28%) y mas
de 60 anos (14%). Se aprecia que la mayor contri-
bucion porcentual es de jovenes. Los participan-
tes residen en diferentes provincias de Argentina:
son principalmente de Cérdoba (80%), le sigue
en orden decreciente Buenos Aires (12%); San
Luis y La Pampa (2%); Salta, Mendoza, Misiones
(1%) y el resto del 1% para las demds provincias.
Todos los participantes hablan espafiol y mani-
festaron pertenecer a un nivel socioecondémico
medio. En la muestra incluimos personas que han
cursado estudios hasta nivel secundario completo
o incompleto (53%) o han iniciado o completado
el nivel superior (47%).
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Instrumentos

En la presente investigacion se utilizaron
cuatro instrumentos: CAC, BICB, cuestionario
sociodemografico y cuestionario de ocio. Todos
los participantes respondieron a la version origi-
nal del CAC y al cuestionario sociodemografico
(sexo, edad, escolaridad y procedencia geografi-
ca). El cuestionario sobre ocio fue respondido por
488 participantes. Los items de este cuestionario
indagan respecto del tipo de actividades desarro-
lladas por los participantes y nivel de compromiso
en dichas acciones (frecuencia, duracion y tipo de
participacion). Doscientos noventa y nueve parti-
cipantes (N = 299) respondieron al BICB (Batey,
2007), dicho inventario evalia la creatividad coti-
diana considerando 34 actividades respecto de las
cuales las personas deben indicar si participaron
activamente en ellas en los ultimos 12 meses. El
inventario permite dos tipos de respuestas: afir-
mativa o negativa y arroja una puntuacion total de
comportamiento creativo. En estudios anteriores,
el BICB ha demostrado tener la consistencia ade-
cuada interna (o = .78) y correlaciones significa-
tivas con otras medidas de la creatividad (Batey,
Furnham, & Safiullina, 2010). E1 BICB fue tra-
ducido al espafiol por una traductora publica na-
cional. La version traducida fue revisada por cin-
co expertos de habla hispana con conocimientos
avanzados de idioma inglés.

Procedimientos y analisis

Los instrumentos fueron administrados onli-
ne. Contamos con el consentimiento informado de
los participantes para la realizacion de la investi-
gacion y la publicacion de resultados, preservan-
do la confidencialidad de los datos. Se realizaron
diferentes analisis estadisticos con los programas
SPSS20 (IBM, 2011), AMOS (Arbuckle, 2014),

JAMOVI (Jamovi Project, 2021) y JMETRIK
(Jmetrik Group, 2014). Se realizaron analisis
de frecuencias, media, desviaciones estandar,
diferencia de media, coeficiente omega de Mc
Donald, correlaciones de Pearson, analisis facto-
rial confirmatorio y estudio diferencial de items.

Resultados
Construccion del CAC42

Para la construccion del CAC42 se anali-
zaron correlaciones entre items y dominios, se
eliminaron aquellos que correlacionaban con me-
nor intensidad: 28 items (4 por cada dominio).
Asimismo, se verifico la capacidad discriminativa
de cada item considerando dos grupos, el primero
conformado por casos de puntajes altos en cada
area (por encima del percentil 75) y el segundo
con puntajes bajos en cada area (por debajo del
percentil 25). En todos los items seleccionados
para la version CAC42 se observaron diferen-
cias significativas entre los dos grupos. También
se calculo el indice de discriminacidon para cada
item de cada area. Los items seleccionados para
el CAC42 tienen indices de discriminacion por
encima de .35. En la Lista 1 se indican los items
eliminados de la version original del CAC.

Analisis de la escala

La Tabla 1 muestra estadisticas descriptivas
para cada dominio y puntaje total en la version
abreviada. Al igual que en la version original
(Elisondo & Donolo 2016), se observa que los
participantes realizan con mas frecuencia accio-
nes creativas en el dominio creatividad cotidia-
na 'y con menos frecuencia actividades referidas
a ciencia y tecnologia. Se calculo el coeficiente
omega de McDonald con un intervalo de confian-
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Lista 1: items de la version original del CAC, con detalle

de aquellos eliminados para la construccion del CAC42.

A

= © % 2o

11.

12.
13.
14.

15.

16.
17.
18.
19.
20.
21.
22.
23.
24,
25.
26.

27.
28.
29.
30.
31.

32.
33.
34.
35.

36.

Encontré soluciones a sus problemas mirandolos desde
diferentes puntos de vista.

Ejecuta un instrumento musical *
Ha pintado una obra
Actud en teatro, cine o television

Participd en una ONG, partido politico o comunidad
religiosa *

Ha publicado un trabajo literario

Ha disefiado una pagina web *

Encontr6 diferentes formas de entretener a un nifio.
Escribi6é musica para instrumentos

Realizé artesanias de metal, madera, plastico, vidrio,
cuero, ceramica.

Participd en una asociacion, club u organizacion de ac-
tuacion o danza

Ha organizado eventos comunitarios y sociales
Ha recibido un premio por su trabajo literario

Investigo utilizando teorias, métodos e instrumentos no
convencionales *

Encontré una manera nueva y eficiente de ordenar sus
objetos personales. *

Gano un premio por su habilidad musical

Ha inventado un objeto o modelo original *

Bail6 en una compaiiia de danza

Ha liderado un grupo o actividad social

Trabajo como editor *

Ha creado un programa de computacion

Descubrio diferentes formas de “llegar a fin de mes “ *
Grab6 un disco *

Dised y realiz6 prendas de vestir *

Dirigi6 una obra de teatro *

Ha creado un nuevo sistema de organizacion en una
institucion social

Fundé una revista o publicacion periddica *
Ha publicado un trabajo cientifico.

Ayudo a otros a afrontar situaciones dificiles
Participd en una competencia musical

Ha presentado sus pinturas, esculturas o fotografias en
eventos artisticos

Recibid un premio por su actuacion

Ha recibido un premio por su participacion en ONGs. *
Participd en una organizacion de escritores

Ha ganado un premio en un evento cientifico o tecno-
logico

Convencid a alguien de hacer algo.

37.
38.

39.
40.
41.
42.

43.

44,
45,

46.

47.
48.
49.
50.

51.
52.
53.
54.
55.
56.
57.

58.
59.

60.
61.

62.

63.
64.

65.
66.
67.
68.
69.

70.

Protagonizo un recital

Ha recibido un premio por sus pinturas, esculturas o
fotografias *

Realiz6 una coreografia original
Ha creado una ONG, agrupacion o institucion social
Escribio un articulo para un diario o una revista

Participd en una asociacion u organizacion cientifica o
tecnologica

Ha buscado diferentes alternativas a problemas socia-
les *

Compuso musica con recursos informaticos *

Realiz6 decoraciones de espacios interiores o exterio-
k
res

Ha producido una obra de teatro, cine, television o ra-
dio *

Ha dado discursos y participado en debates publicos. *
Ha escrito un trabajo literario extenso

Disefié un experimento para explicar algo

Reorganiz6 su vida integrando necesidades personales,
familiares y laborales.

Fue miembro de un grupo musical

Cre titeres o marionetas *

Actud en un ballet, show o competencia dramatica
Ha creado nuevos proyectos comunitarios
Escribid una obra de teatro *

Escribio letras ingeniosas o humoristicas *

Planed un viaje en el que tuvo en cuenta los intereses
de todos los viajeros. *

Cred un instrumento musical *

Particip6 en exposiciones de artesanias, vestimentas,
recetas o decoraciones. *

Tuvo un papel en una produccion dramatica *

Ha generado espacios que promueven la participacion
social

Le han otorgado una beca de formacion o investigacion
cientifica

Descubrid nuevas formas de ayudar a la gente.

Compuso una musica original que ha sido presentada
publicamente

Realiz6 joyas o accesorios (aros, colgantes, etc.)
Gand un premio por sus artesanias *

Realiz6 un arreglo floral original

Ha realizado una escultura.

Creo tarjetas de salutacion o invitacion a eventos *

Ha escrito un trabajo literario corto

* Jtem eliminado para la construccion de la version abre-
viada.
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Tabla 1

Estadistica descriptiva para los siete dominios y el puntaje total del CAC42 para 1509 casos.

Dominios M DE Min Max Asimetria Curtosis
Artes Plasticas y Artesanias 9.58 3.62 6 28 1.52 2.89
Creatividad cotidiana 19.46 5.42 6 30 -0.04 -0.66
Musica 6.54 1.55 6 20 4.32 22.78
Artes Escénicas 8.81 4.03 6 30 2.04 4.21
Participacion Social 8.53 3.34 6 27 2.01 5.50
Literatura 7.10 1.62 6 18 1.97 4.77
Ciencia y Tecnologia 6.46 1.02 6 16 3.21 13.85
Total CAC42 66.50 11.99 42 119 0.645 0.21

za de .95. En la version abreviada, los elemen-
tos de cinco dominios muestran una consistencia
interna satisfactoria (o > .70), artesanias y artes
plasticas: o = .71; creatividad cotidiana ® = .79;
musica ® = .75 (CAC42); expresion corporal ® =
.81; participacion social ® = .76. En cambio, los
indices del coeficiente omega fueron mas bajos
en los dominios literatura ® = .62y ciencia y tec-
nologia ® = .61. En la version original (Elisondo
& Donolo, 2016) también se observaron menores
indices de confiabilidad en ciencia y tecnologia y
literatura. El analisis factorial confirmatorio in-
dic6 un adecuado ajuste del modelo del CAC42.
Los indices de ajuste (1’ = 2487, p < .001),
indice de ajuste comparativo [CFI] =.990, indice
de bondad de ajuste [GFI] =.999, error cuadratico
medio de aproximacion [RMSEA] =.037), sugie-
ren que el modelo postulado se ajusta razonable-
mente a los datos. Los items muestran adecuadas
cargas factoriales (.45 a .99) en su respectiva va-
riable latente (ver Tabla 2). Los andlisis también
indicaron correlaciones significativas entre algu-
nas variables latentes.

Validez

Grupos de contraste. A partir de las respuestas

al cuestionario de ocio, se definieron dos grupos:
personas que participan activamente en alguna o
varias propuestas artisticas (n = 242) y personas
que no participan (n = 246). Las personas que
participan de manera comprometida han mani-
festado hacerlo en contextos particulares (talle-
res, instituciones educativas, organizaciones no
gubernamentales, etc.) dedicando mas de 5 horas
semanales a la actividad, en los Gltimos dos afos.
Los participantes manifestaron desempefarse de
manera comprometida en alguna de las siguientes
actividades: teatro, artes plasticas, artesanias, ar-
tes culinarias, musica, expresion corporal y danza.

Se evaluo el funcionamiento diferencial de
todos los items segun participacion en actividades
de ocio. Se observd funcionamiento diferencial
en los items 11 y 63 del CAC42 segun ocio. Se
realizaron estudios de diferencia de media entre
personas que participan de manera comprometida
en actividades de ocio y quienes no lo hacen. Los
resultados indican diferencias significativas en las
areas musica, artes plasticas y artesanias, artes
escénicas 'y participacion social, las personas que
participan en este tipo de actividades obtuvieron
puntajes medios significativamente superiores
(ver Tabla 3).

Validez concurrente con el BICB. Los analisis
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Tabla 2

Andlisis factorial confirmatorio: cargas factoriales para cada item del CAC42.

Creatividad Artes Artes Participacién . Ciencia y
Literatura

cotidiana Miisica  plisticas y escénicas social
Artesanias Tecnologia

V1 57

V29 .76
V36 .68
V50 .65
V63 .66

V16 98

V30 .57

V37 71

V51 71

Vé4 .89

V3 .58

V10 .56

V31 .60

V65 .63

V67 47

V68 .59

VI8 72

V11 72

V4 .59

V32 .60

V39 .73

V53 .76

Vi2 73

V19 .68

V26 .58

V40 .57

V54 .76

Vol .84

Vo6 .59

V13 46

V34 7

V4l .64

V48 .56

VA70 45

V21 45
V28 75
V35 .60
V42 .95
V49 45
V62 .70

Musica .39

Artes plasticas y
Artesanias

Artes escénicas 37 95 .67
Participacion 44 80 52 62
social

Literatura 38 .99 74 .87 78
Ciencia y Tec-
nologia

32 74

.35 .99 .68 .83 .76 .93

X’ =2487p<.001 [CFI]=.99 [GFI]=.99 [RMSEA]=.03

(798)
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Tabla 3

Media, desviacion estandar y prueba # en CAC42 segun participacion en actividades de ocio.

Participa No participa 95% CI
n =242 n =246
M DE M DE ? o) P LL UL Cohen’s d
Artes Plasticas y Artesanias 9.87 3.70 9.04 3.10 2.78 .00 -1.43 -0.21 24
Creatividad Cotidiana 20.14 512 19.78 4.69 0.81 41 -0.51 1.23 .07
Ciencia y Tecnologia 6.80 1.72 6.76 1.52 030 .76 -0.24 0.33 .04
Musica 7.22 3.25 6.62 2.14 2.41 .01  -1.09 -0.11 22
Literatura 7.09 2.00 7.07 1.99 0.01 98 -0.34 0.35 .01
Artes Escénicas 9.46 4.10 8.57 3.67 2.52 .01  -1.58 -0.19 22
Participacion Social 9.52 5.56 8.32 3.42 3.42 .00 -1.88 -0.51 25
Total CAC 69.72  13.80  66.61 12.29 2.62 .00 -542 -0.78 23

indican correlaciones positivas y moderadas en el
CAC version abreviada y el BICB (r = .582, p
<.001). Resultados similares se observaron en el
estudio con la version original del CAC (Elisondo
& Donolo, 2016).

Discusion

Los resultados hallados dan cuenta de las
propiedades psicométricas del CAC42 y mues-
tran similitudes con los datos de un estudio ante-
rior con la version original del CAC (Elisondo &
Donolo 2016). En el presente estudio observamos
indices de consistencia satisfactorios y un adecua-
do ajuste del modelo propuesto que incluye siete
dominios creativos. Asimismo, al igual que en el
estudio preliminar (Elisondo & Donolo, 2016),
encontramos diferencias segun la participacion en
actividades artisticas, resultados que aportan evi-
dencias de validez para el CAC42. También ha-
llamos evidencias de validez convergente a partir
del estudio correlacional con el BICB.

Los andlisis indican diferencias en accio-
nes creativas segun participacion comprometida

en actividades artisticas. Las personas que par-
ticipan en estas actividades obtuvieron puntajes
significativamente superiores en los dominios ar-
tisticos y en participacion social. No se observan
diferencias en creatividad cotidiana y ciencia y
tecnologia. Estos resultados se vinculan con los
hallados por Aranguren e Irrazabal (2012): dife-
rencias estadisticamente significativas en el pun-
taje total de Escala de Comportamiento Creativo
y en las subescalas de artes y disenio, literatura y
musica 'y expresion corporal entre los participan-
tes que habian desarrollado alguna actividad ar-
tistica y aquellos que no habian realizado ninguna
actividad. Los resultados hallados en la presente
investigacion también se vinculan con datos de
otros estudios que indican relaciones entre par-
ticipacion en actividades de ocio y creatividad
(Hegarty, 2009; Wolfradt & Pretz, 2001). En el
presente estudio, la participacion comprometida
en actividades artisticas se relaciona con el desa-
rrollo de acciones creativas vinculadas a la mu-
sica, las artes plasticas, las artesanias y las artes
escénicas. Resulta interesante también que las ac-
tividades de ocio generan oportunidades para el
desarrollo de acciones creativas de participacion
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social, en tanto potencia interacciones con otras
personas y procesos de construccion de grupos y
organizaciones.

Asimismo, los resultados aportan eviden-
cias en el proceso de validacion del CAC42, en
futuros estudios es relevante triangular datos con
otras técnicas que permitan comprender la com-
plejidad de las acciones creativas en contextos
cotidianos. Los estudios que se basan en métodos
de muestreo de experiencia (Silvia et al., 2014)
pueden hacer contribuciones interesantes a las
investigaciones de la creatividad y aportar datos
respecto de dominios y campos donde se desarro-
llan acciones creativas. Incluir otros dominios co-
mo los negocios y los deportes es una interesante
linea para investigaciones futuras. Considerando
las criticas de Silvia et al. (2017) a los cuestio-
narios de comportamientos creativos, en otros
estudios podria analizarse el tipo de compromiso
y dedicacion de las personas a las acciones crea-
tivas y asignar puntajes adicionales en el CAC42.
Entre las limitaciones del estudio sefialamos: el
uso de un instrumento no validado en espafol
(BICB), la no inclusion de otros instrumentos que
miden variables vinculadas a la creatividad, como
la personalidad y la inteligencia, y el trabajo con
muestras no probabilisticas. El estudio también
presenta limitaciones en cuanto a los analisis rea-
lizados, se propone en futuros estudios presentar
modelos mas complejos y considerar las diferen-
cias observadas entre los diferentes grupos.

Sin embargo, destacamos el valor del
CAC42 como instrumento que ofrece indicadores
generales respecto de acciones creativas en di-
ferentes dominios. También es relevante sefialar
que el CAC42 se sustenta en perspectivas actua-
les de la creatividad cotidiana y en paradigmas
socioculturales integrando contribuciones de es-
tos enfoques conceptuales. Entre las fortalezas
del presente estudio, también se encuentran la
amplitud de la muestra, que incluyé a 1509 parti-

cipantes, y la presencia de dos dominios novedo-
sos (creatividad diaria y participacion social). En
resumen, el CAC42 es una herramienta util para
evaluar acciones creativas en diversos dominios
que se basa en las teorias actuales de la creativi-
dad. El CAC42 puede ser una herramienta valiosa
de evaluacion para la toma de decisiones en con-
textos cientificos, educativos y laborales.
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