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Un modelo bifactor para la Escala de Actitudes hacia la
Estadistica

José Moral de la Rubia!, René Landero Herndndez?, Mdnica Teresa
Gonzdlez Ramirez’, Lucfa del Carmen Quezada Berumen?*
Universidad Auténoma de Nuevo Ledn-México

Los objetivos del estudio fueron determinar las propiedades psicométricas de la Escala
de Actitudes hacia la Estadistica en México. En este estudio instrumental, se analizé una
muestra no probabilistica de 383 estudiantes de psicologia mexicanos que respondieron a
dos escalas actitudinales. El modelo bifactor definido por un factor general y tres factores
especificos (seguridad, agrado-utilidad y motivacién) mostré las mejores propiedades de
ajuste a los datos y de validez convergente en sus modelos de medida. La actitud promedio
fue neutra y mds positiva en hombres que en mujeres. El factor general de actitud hacia la
estadistica tuvo correlacién alta con actitud hacia la investigacién. Se concluye el bifactor
de tres factores representa mejor la relacién entre los ftems que el modelo original de cinco
factores correlacionados.
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A bifactor model for the Scale of Attitudes towards Statistics

The objectives of the study were to determine the psychometric properties of the Scale of
Attitudes towards Statistics in Mexico. In this instrumental study, a non-probabilistic sample
of 383 Mexican psychology students who responded to two attitude scales was analyzed.
The bifactor model with three specific factors (safety, pleasure-usefulness, and motivation)
showed the best properties of fit and convergent validity. The average attitude was neutral
and more positive in men than in women. The general factor had a high correlation with
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attitude towards research. It is concluded that the three-factor bifactor model represents the
relationship between the items better than the original five-factor model.
Keywords: Attitude, statistics, measurement, students, validation.

Um modelo bifator para a escala de atitudes em relagao a estatistica

Os objetivos do estudo eram determinar as propriedades psicométricas da Escala de Ati-
tudes em Relagdo a Estatistica no México. Neste estudo instrumental, uma amostra nio
probabilistica de 383 estudantes mexicanos de psicologia que responderam a duas escalas
atitudinais foi analisada. O modelo bifator definido por um fator geral ¢ trés fatores espe-
cificos (seguranca, prazer-utilidade e motivagio) apresentou as melhores propriedades de
ajuste aos dados e de validade convergente em seus modelos de mensuragio. A atitude média
foi neutra e mais positiva nos homens. O fator geral de atitude em relagao 2 estatistica
teve alta correlagio com a atitude em relagio & pesquisa. Conclui-se que o bifator de trés
fatores representa melhor a relagio entre os itens do que o modelo original de cinco fatores
correlacionados.

Palavras-chave: Atitude, estatistica, medico, alunos, validagio.

Un modg¢le bifactoriel pour Péchelle d’attitudes envers la statistique

Les objectifs de cette étude étaient de déterminer les propriétés psychométriques de I'échelle
dattitudes envers les statistiques au Mexique. Dans cette étude instrumentale, un échan-
tillon non probabiliste de 383 ¢tudiants mexicains en psychologie ayant répondu 4 deux
échelles d’attitudes a été analysé. Le modele bifactoriel avec trois facteurs spécifiques
(sécurité, plaisir-utilité, et motivation) a montré les meilleures propriétés d’ajustement et
de validité convergente. Lattitude moyenne était neutre et plus positive chez les hommes
que chez les femmes. Le facteur général avait une forte corrélation avec I'attitude envers la
recherche. Il est conclu que le modele bifactoriel 4 trois facteurs représente mieux la relation
entre les items que le modeéle original A cinq facteurs.

Mots clés: Attitude, statistiques, mesure, étudiants, validation.
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El estudio de las actitudes hacia la estadistica es de interés para
los investigadores en el campo educativo (Peiré-Signes, Trull, Segarra-
Onfa, & Garcia-Diaz, 2020). La estadistica forma parte del curriculo
académico en la mayoria de las carreras universitarias (Cladera, Rejon-
Guardia, Vich-i-Martorell, & Juaneda, 2019), incluida la psicologia
(Comas, Martins, Nascimento, & Estrada, 2017).

Cabe senalar que la psicologia como ciencia empirica, desde sus
inicios, ha hecho uso y ha contribuido al desarrollo de la ciencia esta-
distica (Howard, 2019; Wright, 2009). En la carrera de psicologia,
la mayor proporcién de estudiantes y egresados en cualquier pais del
mundo es femenina, aproximadamente ocho mujeres por cada dos
hombres (Huang, Gates, Sinatra, & Barabdsi, 2020; Olos & Hoff,
2006; Rosli, Maat, & Rosli, 2017). Quizd este fuerte sesgo femenino
y la presencia de cuerpos tedrico-précticos de corte filoséfico y huma-
nista en el campo disciplinar han generado gran resistencia a conceder
mayor peso a los aspectos estadisticos y matemdticos en la organizacién
curricular de la carrera (Ostertag & McNamara, 1991). No obstante,
la consolidacién de la psicologia como una ciencia reputada y recono-
cida estd ligada a su soporte légico-matemdtico y estadistico (Howard,
2019; Wagenmakers et al., 2018).

En esta carrera, la ensefianza de la estadistica presenta problemas
did4cticos debido a que los estudiantes acceden con bases heterogéneas
(Comas et al., 2017; Vera & Diaz, 2013) y actitudes diversas formadas
por las experiencias vividas durante el aprendizaje de las matemadticas y
la estadistica (Bautista, Morales, Dérame, & Peralta, 2016). Al influir
la actitud en el rendimiento en las materias de estadisticas impartidas
en la carrera (Rosli & Maat, 2017; Sesé, Jiménez, Montafno, & Palmer,
2015), la evaluacién de la actitud hacia la estadistica es un aspecto
relevante (Ashaari, Judi, Tengku, & Wook, 2011; Mozafar, Akbar, &
Hassan, 2017).
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La Escala de Actitudes hacia la Estadistica (EAE), creada en
Espafna por Auzmendi (1992), es uno de los instrumentos mds usados
en espafiol para medir esta actitud definida como el posicionamiento
en aspectos valorativos, emocionales y motivacionales ante la estadis-
tica como materia presente en el curriculo de una ciencia (Ruiz de
Miguel, 2015). La EAE estd integrada por cinco factores: urilidad o
valor que el estudiante otorga a la estadistica para su futura vida profe-
sional, ansiedad o temor que el estudiante manifiesta ante la asignatura,
confianza o sentimiento de seguridad que provoca su habilidad en esta-
distica, agrado o disfrute que provoca el trabajo con la estadistica y
motivacién o inclinacién hacia el estudio y utilizacién de la estadistica.
Esta estructura de cinco factores es la mds usada en las investigaciones
(Pérez, Aparicio, Bazdn, & Abdounur, 2015; Torres, Aparicio, Bazdn,
& Abdounur, 2015), incluso en México (Bautista et al., 2016), que es
el pais en el que se hizo el presente estudio.

En estudiantes de economia espafoles, Rojas, Escalera, Moreno
y Garcfa (2017) confirmaron esta estructura de cinco factores y obtu-
vieron valores de confiabilidad por consistencia interna aceptables (de
a=.72 a.79). A través de un andlisis de componentes principales
de segundo orden, obtuvieron un tnico componente subyacente (de
actitud hacia la estadistica) que explicé el 55.8% de la varianza total.

No obstante, hay estudios divergentes con respecto al modelo de
cinco factores. Unos estudios sustentan una estructura tetrafactorial.
En esta linea, Darias (2000) exploré la estructura factorial de la EAE en
una muestra de 188 estudiantes espafioles de psicologia y obtuvo cuatro
factores; en este estudio, el item 25 se elimind por saturar en varios
factores con carga baja. También, Méndez y Macia (2007), al estudiar
la estructura factorial de la escala en una muestra de 168 estudiantes
universitarios chilenos, encontraron una estructura de cuatro factores;
en esta validacién se excluyé al item 20 por no saturar en ningin
factor. Otros estudios muestran una estructura trifactorial (Bologna &
Vaiman, 2013; Tejero & Castro; 2011). Incluso hay una propuesta de
seis factores basada en andlisis de conglomerados por variables (Vild &

Rubio, 2014).
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Otro aspecto en que existe divergencia entre los estudios es con
respecto a la diferencia en actitud promedio hacia la estadistica entre
ambos sexos. Por una parte, hay estudios que no reportan diferencias,
ya sean hechos con la EAE (Pérez et al., 2015; Salinas & Mayén, 2016)
u otras escalas (Comas et al., 2017; Sarikaya, Ok, Aydin, & Schau,
2018). Por otra parte, hay estudios que si reportan diferencias. Auz-
mendi (1991) encontrd una actitud mds positiva con mds confianza
y menos ansiedad en hombres que en mujeres. Usando la Encuesta
de Actitudes hacia la Estadistica (SATS; Schau, Stevens, Dauphinee,
& Del Vecchio, 1995), Mahmud y Zainol (2008) observaron que un
promedio en la actitud hacia la estadistica significativamente mds posi-
tivo en mujeres que en hombres entre estudiantes malayos de diversos
posgrados. También hallaron diferencia significativa en tres de sus
seis factores: Afecto, Competencia y Valor. En Dificultad, Interés y
Esfuerzo, los promedios fueron estadisticamente equivalentes. Usando
el SATS, pero en una linea afin a Auzmendi (1991), Hommik y Luik
(2017) en estudiantes de secundaria estonianos, Rejéon-Guardia, Vich-
[-Martorell, Juaneda y Cladera (2019) en estudiantes universitarios
espafoles de ciencias sociales y Opstad (2020) en estudiantes universi-
tarios noruegos de economia reportaron un promedio en Valor mds alto
en hombres que en mujeres. También, en los hombres, los promedios
fueron mds altos en Competencia e Interés en el estudio de Hommik
y Luik (2017); en Competencia y Afecto en el de Rején-Guardia et al.
(2019); y en Interés y Afecto en el de Opstad (2020). No obstante, el
promedio en Esfuerzo fue mds alto en mujeres que en hombres y no
hubo diferencia en Dificultad en estos tres estudios.

A pesar del amplio uso de la EAE con sus cinco factores, su estruc-
tura factorial no estd bien establecida y no estd claro el perfil diferencial
por sexos. Ademds, no ha sido validada en sus propiedades métricas en
México, lo que es importante para su uso local, como en la poblacién de
estudiantes de psicologfa. Atendiendo a estas necesidades, este estudio
instrumental tiene como objetivos: 1) establecer la estructura factorial
de la EAE en una muestra extraida de una poblacién de estudiantes
mexicanos de psicologia de una universidad publica, verificando que los
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factores presenten confiabilidad por consistencia interna (precisién al
medirse el constructo con distintos items), validez convergente (grado
de certeza en que los ftems miden un mismo constructo) y validez dis-
criminante (grado de certeza en que la varianza compartida entre los
items de cada factor es mayor que la compartida entre los factores), y
en caso de malas propiedades explorar un modelo nuevo; 2) describir
las distribuciones de la puntuacién total de la EAE y sus factores; 3)
comparar los promedios entre mujeres y hombres; y 4) comprobar su
validez de constructo concurrente en relacién con la actitud hacia la
investigacion.

Se espera un buen ajuste del modelo de cinco factores correlacio-
nados de Auzmendi (1992) con confiabilidad por consistencia interna
al menos aceptable (Rojas et al., 2017), asi como validez convergente
y discriminante en sus factores. La expectativa con respecto a la distri-
bucién de las puntuaciones en la escala es que siga una distribucién
normal (Flores & Auzmendi, 2015). Se espera una actitud polari-
zada hacia la aceptacién (Bautista et al., 2016; Comas et al., 2017).
Las expectativas con respecto a las diferencias en los niveles actitudi-
nales promedios entre ambos sexos no son claras, ya que los resultados
de los estudios varfan de no diferencia (Comas et al., 2017; Pérez et al.,
2015; Salinas & Mayén, 2016; Sarikaya et al., 2018) a mayor promedio
en hombres (Auzmendi; 1991; Hommik & Luik, 2017; Rején-Guardia
et al., 2019; Opstad, 2020) o mayor promedio en mujeres (Mahmud
& Zainol, 2008). La hipétesis de validez concurrente es que exista una
correlacién positiva y alta entre la actitud hacia la estadistica y la actitud
hacia la investigacién (Bafios & Hurtado, 2016).

Método

Participantes

Un total de 412 estudiantes de psicologia de una universidad
publica del noreste de México respondieron al cuestionario. Se elimi-
naron 29 casos por datos incompletos. La muestra analizada fue de
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383 participantes con sus datos completos, lo que corresponde a una
fraccién de muestreo de 0.10. En la muestra analizada, 73.6% de los
participantes fueron mujeres y 26.4% hombres. La muestra quedd
integrada por estudiantes de los 10 semestres de la licenciatura, aunque
predominaron los cuatro primeros semestres, representando el 84.6%
de la funcién empirica de distribucién. La media de edad fue 19.40
afos con desviacion estindar de 2.96.

Medicion

El cuestionario en linea quedé integrado por la solicitud de con-
sentimiento informado, las preguntas sobre sexo (hombre o mujer) y
edad, la EAE y una escala de actitudes hacia la investigacion.

La Escala de Actitudes hacia la Estadistica (EAE; Auzmendi, 1992)
consta de 25 items con rango de respuesta tipo Likert de cinco puntos
(de 1 = “totalmente en desacuerdo” a 5 = “totalmente de acuerdo”).
En el estudio de Auzmendi (1992), se encontré una confiabilidad
por consistencia interna para los 25 items de a = .87 a .91. Definido
el ndmero de factores por el criterio de Kaiser y extraidos por Com-
ponentes Principales con rotacién Varimax, se obtuvo cinco factores
con cinco items cada uno: utilidad (items 1, 6, 11, 20 y 21), ansiedad
(items 2, 7, 12, 17 y 22), confianza (items 3, 8, 13, 18, 23), agrado
(items 4, 9, 14, 19 y 24) y motivacién (items 5, 10, 15, 16 y 25).
Sus valores de confiabilidad por consistencia interna variaron de a =
.61 a .84. Una vez invertidas las puntuaciones de los cinco items de
ansiedad y los cinco items de motivacién (los 10 items inversos de la
EAE), la puntuacién en EAE se obtiene sumando los items; una mayor
puntuacién muestra una actitud mds favorable hacia la estadistica. Auz-
mendi (1992) comprobé la validez criterial de la EAE, usando como
criterio la Encuesta de Actitud hacia la Estadistica de Roberts y Bil-
derback (1980), y obtuvo una correlacién muy alta (r = .86). A su
vez, la validez concurrente la establecié con la Escala de Actitud hacia
los Ordenadores (EAC) de Loyd y Gressard (1984) que cuenta con
cuatro factores (ansiedad, confianza, agrado y utilidad). Las correla-
ciones variaron de moderadas a bajas en la correspondencia de factores
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entre las dos escalas: » = .37 entre los factores de confianza, .32 entre
los factores de agrado, .27 entre los factores de ansiedad y .25 entre los
factores de utilidad. El factor de motivacién de la EAE, que no tiene
una correspondencia directa con ninguno de los cuatro factores de la
EAC, tuvo su correlacién mds alta con el factor de utilidad de la EAC,
r=.23 (Auzmendi, 1992).

Escala de Actitudes hacia la Investigacién (EACIN; Aldana, Cara-
ballo, & Babativa, 2016) con la adaptacién a poblacién mexicana de
Quezada, Moral y Landero (2019). A la escala original de 34 items,
Quezada et al. (2019) anadieron un nuevo {tem sobre un aspecto con-
ductual de la actitud (item 35 “para ser sincero/a realmente lo que
menos hago es leer) y eliminaron tres items por baja homogeneidad
o consistencia interna (items 28, 30 y 32), por lo que se redujo a 32
ftems (EAI-32). Consta de tres factores: afectivo-conductual de items
directos (items 2, 3, 6, 8, 10, 11, 13, 16, 17, 18, 21, 24 y 25; at ordinal
=.90), cognitivo (items 7, 12, 15, 20, 22, 26, 29, 31 y 33; o ordinal =
.89) y conductual-afectivo de items inversos (items 1, 4, 5, 9, 14, 19,
23,27, 34y 35; a ordinal = .87).

En la presente muestra, la confiabilidad por consistencia
interna de los 32 items de la EAI-32 fue excelente (a ordinal = .94)
y sus puntuaciones siguieron una distribucién normal (prueba de
D’Agostino-Pearson: K = 5.02, p = .081). El factor afectivo-con-
ductual de items directos tuvo confiabilidad por consistencia interna
excelente (ot ordinal = .90) y su distribucién no se ajusté a la norma-
lidad (K? = 9.12, p = .010), el factor cognitivo present6 confiabilidad
por consistencia interna buena (a ordinal = .89) y tampoco se ajusté a
la normalidad (K = 51.63, p <.001) y el factor conductual-afectivo de
ftems inversos mostré confiabilidad por consistencia interna buena (o
ordinal = .80) y si se ajusté a la normalidad (K2 = 0.25, p = .884).

Procedimiento

En este estudio instrumental con disefio ex post facto de corte
transversal, se usé6 un muestreo no probabilistico y se aplicé en linea
un cuestionario de autorreporte. Seis maestros del drea de investiga-
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cién invitaron a sus alumnos a contestar un cuestionario en linea a
través de la plataforma SurveyMonkey, ademds solicitaron a los estu-
diantes que difundieran el enlace con compafieros a través de sus redes
sociales. El enlace estuvo disponible de octubre a diciembre del 2017.
Siguiendo las normas de investigacién de la Sociedad Mexicana de
Psicologfa (2010), el cuestionario electrénico en su primera pantalla
solicitaba el consentimiento informado. La participacién fue volun-
taria, no remunerada y anénima. Los responsables de la investigacién
estaban identificados, y habia una direccién de correo electrénico para
resolver dudas.

Andlisis de datos

Los cdlculos se hicieron con SPSS 24, médulo R version 2.4 para
SPSS 24, AMOS 16 y Excel 2013 con el complemento Real Statistics
Resource Pack. Los contrastes fueron bilaterales con un nivel de signi-
ficacién de .05.

Debido al uso de un muestreo no probabilistico, se contrasté la
aleatoriedad de la secuencia de datos (ordenados por el niimero secuen-
cial asignado en el momento de su registro en linea) en los items de la
EAE vy las puntuaciones totales de EAE y EACIN, usando la prueba
de rachas. A su vez, se comprobé la equivalencia entre la muestra y
la poblacién (estudiantes de la licenciatura en psicologia de una uni-
versidad publica mexicana) en frecuencias de sexo y semestre cursado
(prueba chi-cuadrado de bondad de ajuste para una muestra) y media
de edad (prueba t de Student para una muestra). El tamafo del efecto
para la prueba chi-cuadrado se calculé a través del coeficiente W de
Cohen (W < .10 trivial, .10 a .29 pequeno, .30 a .49 medio, y > .50
grande) y para la prueba t de Student a través de la estadistica d de
Cohen (d < 0.20 trivial, 0.10 a .49 pequefo, 0.50 a 0.79 medio, y >
0.80 grande) (Cohen, 1988). El contraste de la significacién y estima-
cién del tamano del efecto de estas tres variables se hizo para ponderar
la muestra en caso de un efecto medio o grande en relacién con los
objetivos de descripcién de las distribuciones, comparacién de medias
y validez concurrente.
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Para el primer objetivo sobre la estructura factorial, se contrasté
el modelo de Auzmendi (1992) por anilisis factorial confirmatorio
(AFC), usando minimos cuadrados no ponderados desde la matriz de
correlacién policérica, que es el procedimiento mds recomendado para
analizar variables ordinales, como son los items tipo Likert (Holgado,
Morata, & Barbero, 2018). La estimacién por intervalo de los pardme-
tros se hizo por percentiles corregidos de sesgo con la simulacién de
2,000 muestras. La confiabilidad por consistencia interna se determiné
por el coeficiente omega (w) y el coeficiente A de confiabilidad de
constructo. Valores de @ y H entre .60 y .69 indican confiabilidad por
consistencia interna cuestionable, entre .70 y .79 aceptable, entre .80
y .89 buena y > .90 excelente (Dominguez, 2016; Viladrich, Angulo,
& Doval, 2017). La validez convergente de cada factor se evalué por
la varianza media extraida (AVE); valores de AVE > .50 reflejan validez
convergente (Fornell & Larcker, 1981). Una varianza compartida entre
dos factores menor que la AVE de cada factor fue el criterio de validez
discriminante (Fornell & Larcker, 1981).

Ante problemas de validez discriminante, se especificé un modelo
bifactor en el que la varianza de cada item es explicada por un factor
general, un factor especifico y un residuo; este tipo de modelo no solo
da sostén teérico al cdlculo de un puntaje total (factor general), sino
que permite redefinir la participacién de los factores especificos en
la determinacién de los items y, consecuentemente, replantea el pro-
blema de validez discriminante (Dominguez & Rodriguez, 2017). Otra
opcién hubiera sido especificar un modelo jerarquizado, el cual tam-
bién justifica el cdlculo de un puntaje total. No obstante, este tipo de
modelo favorece la contribucién del factor general en detrimento de los
factores jerarquizados, y por ende incrementa el problema de validez
discriminante. Ademds, usualmente arroja peor ajuste, ya que requiere
la condicién de tétradas o cocientes unitarios entre pares de productos
de covarianzas, por lo que le afecta mucho la existencia de cargas cru-
zadas y correlaciones entre errores de medida (Mansolf & Reise, 2017).
Debido a que el modelo jerarquizado, en la presente muestra, mos-
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traba peor ajuste que el modelo bifactor e incrementaba el problema de
validez discriminante, se opté por no incluirlo.

En el modelo bifactor, la confiabilidad de los {tems en su doble
determinacién por el factor general y el especifico se establecié por los
coeficientes omega (w 2 .70) y H (= .70) y la validez convergente por
la AVE (> .50). Se valoré la contribucién de cada factor (especifico y
general) en cada dominio de items por diez indices: omega jerarquizada

del factor especifico = w VY del factor general = O, ray el coeficiente

H del factor especifico :hﬁ .y €l factor general = H, , varianza comin
explicada por el factor especifico = ECV_FE'y el factor general = ECV-
FG, y varianza media extraida por el factor especifico = AVE-FE y
el factor general = AVE-FG. Valores en el intervalo (.30, .70) en los
indices de w,, H'y ECV reflejan una contribucién sustantiva; valores
< .30 indican una contribucién pobre y valores > .70 una contribucién
excesiva. Considerando una AVE minima de .50 y una contribucién de
al menos 30%, el valor minimo de AVE del factor especifico o general
deberia ser .15 y el mdximo de .70 (Dominguez & Rodriguez, 2017).

En el AFC, el ajuste de los modelos se valor6 por ocho indices: x*/
gl = chi-cuadrada relativa, GFI = indice de bondad de ajuste, AGFI =
indice de bondad de ajuste corregido, NFI = indice normado de ajuste,
CFI = indice comparativo de ajuste, RF/ = indice relativo de ajuste,
SRMR = residuo estandarizado cuadritico medio y RMSEA = error
de aproximacién cuadrdtico medio. Valores de x*/g/ < 2, GFI, NFI,
CFly RFI > .95, AGFI = .90, y SRMR y RMSEA < .05 reflejan buen
ajuste; y valores de x*/¢l < 3, GFI, NFI, CFly RFI = .90, AGFI > .85,
SRMR < .10 y RMSEA < .08 reflejan un ajuste aceptable (Byrne, 2016).
Se valoré la parsimonia por la razén de parsimonia (PR) o cociente
entre los grados de libertad del modelo especificado y el independiente
(PR = .75 alta y = .50 media) y tres indices parsimoniosos: PNFI =
indice normado de ajuste parsimonioso, PCF/ = indice comparativo
de ajuste parsimonioso, y PGFI= indice de bondad de ajuste parsimo-
nioso; valores de PNFIy PCFI > .80 y PGFI = .70 reflejan una relacién
ajuste-parsimonia buena, y PNFI y PCFI > .60 y PGFI = .50 aceptable
(Byrne, 2016).
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Al no confirmarse el modelo de cinco factores, ya sea de factores
correlacionados o bifactor, se exploré uno nuevo, usando andlisis fac-
torial exploratorio (AFE). Se sigui6é un enfoque hipotético deductivo,
explorando y contrastando los modelos en la misma muestra, por lo
que finalmente se trata de un contraste en sentido débil; un contraste en
sentido fuerte requerirfa que se hiciera en una nueva muestra extraida
de la misma poblacién (Flora & Flake, 2017). El ndmero de factores
se determiné por el andlisis paralelo de Horn, coordenadas éptimas
y media minima de las correlaciones parciales al cuadrado. Son los
métodos que proporcionan mejor resultado para averiguar el verda-
dero nimero de factores en los estudios metodoldgicos de simulacidn,
especialmente cuando convergen en un mismo numero de factores
(Courtney, 2013). La extraccién de factores se hizo por minimos cua-
drados no ponderados desde la matriz de correlacién policérica y la
rotacién de la matriz de cargas factoriales por Promax, siguiendo las
sugerencias de Joreskog, Olsson y Wallentin (2016).

Para el segundo objetivo de describir las distribuciones, se calcu-
laron estadisticos descriptivos y se contrastd el ajuste de las puntuaciones
en la puntuacién total y los factores a una distribucién normal por la
prueba K? de D’Agostino-Pearson. Ya que el semestre sesg6 la compo-
sicién de la muestra con un tamano del efecto grande, los cdlculos se
hicieron tanto en la muestra ponderada como en la muestra sin pon-
derar. Se compararon las medias de las puntuaciones en la escala y sus
factores entre las dos estimaciones por la prueba t de Student para dos
muestras independientes y las varianzas por la prueba F de Snedecor.

Para el tercer objetivo de comparar las medias entre ambos sexos
se usé la prueba t de Student para dos muestras independientes y
el tamafio del efecto se estimé por la g de Hedges. Valores ¢ < 0.20
reflejan un tamano del efecto trivial, 0.10 a .49 pequefio, 0.50 a 0.79
medio, y > 0.80 grande (Hedges & Olkin, 1985). Los cdlculos se eje-
cutaron en la muestra ponderada y sin ponderar. En las variables en las
que hubo diferencia por sexo, adicionalmente, sus medias se compa-
raron por andlisis de varianza de dos factores de grupos independientes,
introduciendo el sexo y el semestre como factores; asimismo, las medias
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de las variables diferenciales por sexo se compararon por semestre en
la muestra de mujeres y en la de hombres por medio de un anilisis de
varianza de un factor de grupos independientes. El tamafio del efecto
se midi6 por el coeficiente eta parcial al cuadrado en el ANOVA de dos
factores (r]pz) y eta al cuadrado (n?) en el ANOVA de un factor. Valores
de npz y * < .01 reflejan un tamano del efecto trivial, de .01 a .05
pequefio, de .06 a .13 mediano y > .14 grande (Cohen, 1988).

Para el cuarto objetivo de validez concurrente, las correlaciones
se calcularon por el coeficiente de Pearson (7); valores entre .30 y .49
se interpretaron como una fuerza de asociacién media, entre .50 y
.69 fuerte, entre .70 y .89 muy fuerte, y > .90 perfecta (Byrne, 2016;
Cohen, 1988). Los célculos también se hicieron tanto en la muestra
ponderada como en la muestra sin ponderar. La diferencia entre las
correlaciones de las dos estimaciones se contrasté por la prueba Z de
Fisher para dos muestras independientes.

Resultados

Contraste de la aleatoriedad de los datos y equivalencia entre la
muestra y la poblacion en sexo, edad y semestre cursado

Al contrastar la aleatoriedad de la secuencia de 383 datos para cada
uno de los 25 items que integran la escala EAE, asi como para las pun-
tuaciones en EAE (”0 = 184, n,=199, R = 194, Z=10.18, p = .854) y
EACIN (n, =208, n,= 175, R=199, 2= 0.82, p = .414), se mantuvo
la hipétesis nula de secuencia aleatoria en todos los casos.

Los porcentajes de mujeres y hombres en la muestra (73.6% y
26.4%, respectivamente) fueron estadisticamente equivalentes (prueba
chi-cuadrado de bondad de ajuste: x*[1, N = 383] = 3.84, p = .530)
a los porcentajes dentro de la poblacién de estudiantes de licencia-
tura (75% y 25%). No obstante, hubo una sobrerrepresentacién
de alumnos de primer y cuarto semestre en la muestra (prueba chi-
cuadrado de bondad de ajuste: x*[9, IV = 383] = 370.38, p < .001),

siendo el tamafo del efecto sobre la composicién muestral grande (W
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de Cohen = 0.98 > 0.50). Consecuentemente, el promedio de edad en
la muestra (M = 19.40 anos, IC 95% [19.10, 19.70]) fue significativa-
mente menor (prueba t de Student para una muestra: #382] = -2.65,
2 =.008;) que el de la poblacién (M = 19.80, IC 95% [19.76, 19.84]),
aunque el tamano del efecto de la edad sobre la composicién muestral
fue trivial (4 de Cohen = 0.14 < 0.20).

Los cdlculos para la descripcién de la distribucién de las puntua-
ciones en la escala y sus factores (segundo objetivo), comparacién de
medias en la escala y sus factores entre ambos sexos (tercer objetivo)
y validez concurrente en relacién con actitud hacia la investigacién
(cuarto objetivo), se hicieron tanto con la muestra ponderada por los
porcentajes por semestre como en la muestra sin ponderar, debido al
tamano del efecto grande del semestre sobre la composicién muestral.
No obstante, la prueba de validez estructural o andlisis sobre los items
(primer objetivo) se hicieron solo en la muestra sin ponderar por la
dificultad de cdlculo con variables ponderadas.

Contraste del modelo hipotético de cinco factores correlacionados

Todos los pardmetros fueron significativos. El ajuste del modelo
fue bueno por siete de los ocho indices y aceptable por SRMR (Tabla
1). Los factores de ansiedad, confianza y agrado mostraron confiabi-
lidad por consistencia interna buena, .80 < w y H < .90, y validez
convergente, AVE > .50. El factor de utilidad tuvo confiabilidad por
consistencia interna buena y una AVE de .49. La confiabilidad por
consistencia interna del factor de motivacién fue aceptable, .70 < w
y H < .80, pero no tuvo validez convergente, AVE = .34 < .50 (Tabla
1). Dos correlaciones entre factores fueron mayores que .80 y no hubo
validez discriminante en cinco de los diez emparejamientos entre
factores.
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Tabla 1

Indices de ajuste y parsimonia

Indice Interpretacién Modelos

de ajuste Bueno Acep. 5Fc-25 Sffg—Z 3 4Fc-25 41?15 —23 3Fc-25 3;5—21
X2 473.482 620.505 689.582 461.511 729  262.824
g 265 207 269 207 272 168
X gl <3 <2 1.787 2.998 2.562 2.230 2.680 1.564
GFI >.95 =.90 975 964 964 970 962 981
AGFI >90 =>.85 970 951 956 960 954 974
NFI 295 =2.90 968 953 954 960 951 975
CFI >95 =.90 .986 968 971 977 946 .968
RFI >2.95 2.90 964 942 .948 951 .969 991
RMSEA <.05 <.08 .045 .072 .064 .057 .066 .038
SRMR <.05 <.10 .067 .082 .080 .066 .084 .058
PR A>75 M=.50 .833 818 .897 .818 907 .800
PNFI >.80 =2.70 .855 779 .855 785 .862 .780
PCFI >.80 =.70 .870 792 .871 799 .879 793
PGFI >.70  >.60 795 723 798 727 .805 714

Nota. Tndices: x> = valor minimo de la funcién de discrepancia o chi-cuadrado, g/ = grados de
libertad, x*/gl = chi-cuadrada relativa, GFI = indice de bondad de ajuste, AGFI = indice de bondad
de ajuste corregido, NFI = indice normado de ajuste, CF/ = indice comparativo de ajuste, RF/
= indice relativo de ajuste, RMSEA = error de aproximacion cuadrético medio, SRMR = residuo
estandarizado cuadrdtico medio, PR = razén de parsimonia (A = altay M = media), PNFI = indice
normado de ajuste parsimonioso, PCFI = indice comparativo de ajuste parsimonioso, y PGFI =
indice de bondad de ajuste parsimonioso. Modelos: 5Fc-25 = Modelo de Auzmendi et al. (1992)
de cinco factores correlacionados para los 25 ftems de la EAE, BF-5FE-23 = Modelo bifactor
con cinco factores especificos definidos desde Auzmendi et al. (1992) sin los ftems 3 y 23 del
factor de confianza, 4Fc-25 = modelo de cuatro factores correlacionados especificados a partir del
AFE con los 25 ftems de la EAE, BF_4FE-23 = modelo bifactor con cuatro factores especificos
definidos desde el AFE sin los ftems 4 y 14 del factor de agrado-importancia, 3Fc-25 = modelo
de tres factores correlacionados con los 25 ftems de la EAE y BF_3FE-21 = modelo bifactor
con tres factores especificos y 21 {tems (sin ftems 4, 11, 14 y 23). Datos de entrada: matriz de
correlacién policérica. Método para optimizar la funcién de discrepancia: Minimos cuadrados no
ponderados. Andlisis unigrupo: NV = 383. Fuente: elaborada por los autores.
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Ante la falta de validez discriminante, se definié un modelo
bifactor. Este tipo de modelo puede no solo da sostén tedrico al cdl-
culo de un puntaje total (factor general), sino que permite redefinir
la participacién de los factores especificos que la determinacién de los
items. Los pesos de medida del factor especifico de confianza no fueron
significativos sobre los ftems 3 (B = .15, 95% IC [-.01, .24], p = .053)
y 23 (B = .082, IC 95% [-.13, .23], p = .443), por lo que se estos
dos {tems se eliminaron. Al estimar el modelo bifactor sin los items
3 y 23, todos los pesos de medida fueron significativos. El ajuste fue
bueno por GFI, AGFI, NFI y CFI y aceptable por los cuatro indices
restantes (Tabla 1). Los 23 {tems mostraron confiabilidad por consis-
tencia interna excelente, w y A > .90, validez convergente, AVE > .50, y
el factor general y el conjunto de los cinco factores especificos tuvieron
contribuciones sustantivas. Los cinco {tems de utilidad y los cinco de
ansiedad presentaron confiabilidad por consistencia interna buena, .80
< wy H < .90, validez convergente, AVE > .50, y el factor general y el
especifico tuvieron contribuciones sustantivas. Los tres items de con-
fianza y los cinco items de agrado también mostraron confiabilidad
por consistencia interna buena y validez convergente, pero el factor
general tuvo una contribucién excesiva en detrimento de estos dos fac-
tores especificos. La confiabilidad por consistencia interna del factor
de motivacién fue aceptable, .70 < w y H < .80, pero no tuvo validez
convergente, AVE = .37 < .50, y la contribucién del factor general fue
pobre (Tabla 2).

Atn eliminando un item o dos del factor de motivacién, el pro-
blema de validez convergente persistia, por lo que se opté por explorar
un nuevo modelo.
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Exploracion de un nuevo modelo: una estructura de cuatro factores

El ntimero de factores fue cuatro por el andlisis paralelo de Horn,
coordenadas éptimas y media minima de las correlaciones parciales al
cuadrado. Al extraerlos, se explic6 el 56.2% de la varianza total. Al rotar
la matriz de cargas factoriales e interpretar los factores desde su conte-
nido, se configuré un primer factor con nueve indicadores (items 2, 3,
7, 8,12, 13, 17, 18 y 22) con confiabilidad por consistencia interna
excelente, w = .92 y H = .93 > .90, y validez convergente, AVE =
.56 > .50 (indices calculados desde la matriz estructural). A este primer
factor se le denoming seguridad. El segundo factor quedé definido por
siete indicadores (items 4, 9, 14, 19, 20, 21 y 24) con confiabilidad
por consistencia interna buena por w = .89 y excelente por H = .91, asi
como validez convergente, AVE = .58 > .50. A este segundo factor se
le denominé agrado-importancia. El tercer factor quedé conformado
por cuatro indicadores (items 10, 15, 16 y 25) con confiabilidad por
consistencia interna aceptable, .70 > w =.79 y H > .80, pero sin validez
convergente, AVE = .36 < .50. Este tercer factor corresponde al factor
de motivacién de Auzmendi (1992), faltdndole el item 5. El cuarto
factor quedé constituido por cinco indicadores (items 1, 5, 6, 11 y 23)
con confiabilidad por consistencia interna buena, .80 > w = .83y H =
82 < .90, aunque con validez convergente algo débil, AVE = .45 < .50.
A este cuarto factor se le denominé utilidad. Los cuatro factores mos-
traron validez discriminante.

Cabe senalar que, al forzar la solucién a cinco factores, se confi-
guré un primer factor que mezcla los items de confianza y ansiedad,
salvo el item 2 de ansiedad que conformé como indicador dnico el
quinto factor. Por otra parte, los factores, de utilidad, motivacién y
agrado presentaron algunos items mezclados. Claramente, un modelo
de cinco factores es inadecuado para los presentes datos.

Contraste del modelo de cuatro factores basado en el AFE

Se especificé un modelo de cuatro factores correlacionados en
linea con el modelo original y por ser un modelo mds parsimonioso
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que el modelo bifactor. Ademds, permite comprender mejor entre qué
factores especificos existen problemas de validez discriminante y si en
realidad constituyen un tnico factor. En el modelo de cuatro factores
correlacionados, todos los pardmetros fueron significativos. Su ajuste
fue bueno por GFI, AGFI, NFl y CFly aceptable por los otros cuatro
indices (Tabla 1). No obstante, los valores de motivacién y utilidad
presentaron validez convergente débil y no hubo validez discriminante
entre los factores de agrado-importancia y utilidad, 7 = .63 > AVE de
ambos factores (Tabla 2).

Ante este problema de validez discriminante y no cumplirse con los
criterios de validez convergente en dos factores, se volvié a especificar el
modelo de cuatro factores desde su configuracién en el AFE como un
modelo bifactor, como se hizo con el modelo de cinco factores para ver
si se resolvian estos problemas. El peso del factor especifico de agrado
no fue significativo sobre los items 4, 9 y 14. Se eliminaron los items 4
y 14, pero se conservé el item 9, pues pasé a ser significativo. En este
modelo, todos los items fueron significativos. Su ajuste fue bueno por
seis indices y aceptable por x*/g/y SRMR (Tabla 1).

Los 23 items en su determinacién directa por el factor general y
uno de los cuatro factores especificos tuvieron una confiabilidad por
consistencia interna excelente,  y H = .90, y validez convergente, AVE
= .52 > .50. Las contribuciones del factor general y el conjunto de los
cuatro factores especificos fueron sustantivas. Los nueve items de segu-
ridad tuvieron confiabilidad por consistencia interna excelente y los
cinco items de agrado buena, .80 < w y H < .90. En ambos conjuntos
de items hubo validez convergente, AVE > .50, y las contribuciones
del factor general y especifico fueron sustantivas. Los cinco items de
utilidad tuvieron una confiabilidad por consistencia interna buena,
.80 < w y H < .90; no obstante, su AVE fue ligeramente menor que
.50 (AVE = .49) y la contribucién del factor especifico fue pobre.
Los cuatro items de motivacién tuvieron una confiabilidad por consis-
tencia interna aceptable, .70 < w y H < .80, pero no tuvieron validez
convergente, AVE = .38 < .50. La contribucién del factor especifico fue
sustantiva, pero la del factor general fue pobre (Tabla 2). Si se elimina
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el item 25, se fortalece la validez convergente del factor de motivacidn,
AVE = 42, pero se debilita la confiabilidad por consistencia interna,
w =.68y H=.70, y persiste la contribucién pobre del factor general
(Tabla 2).

El replanteamiento del problema de validez discriminante a través
de un modelo bifactor no lo resolvid, ya que la contribucién del factor
general fue excesiva y la del factor especifico fue muy pobre en los items
de agrado-importancia. Por el contrario, el factor general tuvo una con-
tribucién muy pobre en los factores de motivacién y utilidad, los cuales
a su vez mostraron problemas de validez convergente, especialmente el
primero.

Exploracién y contraste de un modelo de tres factores

Con la intencién de juntar los factores de agrado-importancia y
utilidad en uno, retomando la informacién sobre el problema de validez
discriminante entre estos dos factores proporcionada por el modelo de
factores correlacionados, se exploré una configuracién con tres factores.
El factor de seguridad se reprodujo con sus nueve items. Aparecié un
factor de agrado-utilidad con 10 items (items 1, 4, 6, 9, 14, 19, 20,
21, 23 y 24). En este factor quedaron los siete items de agrado (items
4,9, 14, 19, 20, 21 y 24) y tres items de utilidad, cuando el item 21
ya estaba incluido. El item 11 de utilidad pasé al tercer factor de moti-
vacién que ahora cuenta con sus cinco indicadores originales (items 5,
10, 11, 15, 16 y 25).

Como en los modelos de cinco y cuatro factores, se inicié espe-
cificando un modelo de factores correlacionados. Al contrastar este
modelo de tres factores correlacionados, el ajuste fue bueno por GFI,
AGFI, NFIy CFly aceptable por los otros cuatro indices (Tabla 1). Per-
sisti6 la validez convergente pobre del factor de motivacién, AVE = .31,
con una confiabilidad por consistencia interna aceptable, w = .73y H =
.74. Ademds, hubo falta de validez discriminante entre agrado-utilidad
y motivacion, 7 = .35 > AVE de motivacién (Tabla 2).
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Debido a los problemas de validez discriminante entre dos factores
y validez convergente en un factor, se reespecificé como un modelo
bifactor. Se hallé que el factor especifico de agrado-utilidad no tenfa
pesos de medida significativos sobre los items 4, 14 y 23. Al eliminar
estos tres ftems, el peso de medida del factor de motivacién fue muy
pobre sobre el item 11, A = -.15, IC 95% [-.27, -.02], por lo que tam-
bién se eliminé. De este modo, se obtuvo el modelo mds satisfactorio
(Figura 1). Todos sus pardmetros fueron significativos. El ajuste a los
datos del modelo fue bueno por siete de los ocho indices y aceptable
por uno, SRMR = .06. Su parsimonia fue alta, PR = .80. La relacién
entre ajuste y parsimonia fue buena por PGFI y aceptable por PNFI y
PCFI (Tabla 1).

En su determinacién por el factor general y uno de los tres factores
especificos, los 21 ftems tuvieron una confiabilidad excelente, w y A
=.97 2 .90, y validez convergente (AVE > .50). Ademds, las contribu-
ciones del factor general y el conjunto de los cuatro factores especificos
fueron sustantivas. Los nueve items de seguridad tuvieron confiabilidad
por consistencia interna excelente y los siete items de agrado-utilidad
buena, .80 < w y H < .90. Ambos conjuntos de items tuvieron validez
convergente, AVE > .50, y las contribuciones de los factores general y
especifico fueron sustantivas. La confiabilidad por consistencia interna
de los cinco items de motivacién fue aceptable, .70 < w y H < .80 y el
factor general y el especifico tuvieron contribuciones sustantivas, pero
no tuvieron validez convergente, AVE = .37 < .50 (Tabla 2).

Al explorar el nimero de factores sin los items 4, 11, 14 y 23, los
tres criterios empiricos convergieron en tres y los factores especificados
en el AFC se conformaron en la matriz de configuraciones. Consecuen-
temente, la configuracién de los tres factores se reproduce al explorar la
matriz de correlaciones.
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Actitud
hacia la
estadistica

Figura 1. Modelo bifactor con tres factores especificos y 21 items
estimado por minimos cuadrados no ponderados. Fuente: elaborada por
los autores.

Distribuciones de las puntuaciones en la EAE-21 y sus tres factores

Usando el modelo bifactor de tres factores especificos con 21 items
(EAE-21), las puntuaciones se obtuvieron a través del cociente entre la
suma de los items puntuados en sentido de aceptacién y el niumero de
items sumados. Se interpretaron en sentido absoluto, al dividir el con-
tinuo de puntuaciones de 1 a 5 en cinco intervalos en correspondencia
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Tabla 3

Estadisticos descriptivos y contraste de la normalidad de EAE-21 en la
muestra sin ponderar y ponderada por el semestre

Sin ponderar Ponderado por semestre

Estadisticos g, 1o, Segu- Agrado- Moti- Factor  Segu- Agrado- Moti-

general ridad utilidad vacién general ridad utilidad  vacién

Min 1.52 1 1 1 1.52 1 1 1

Miix 4.95 5 5 5 4.95 5 5 5

M 322 332 3.12 3.17 3.25 3.30 3.19 3.25
Mo 3 3 3.29 3 3.62 3.22 3 3

DE 0.57  0.73 0.71 0.63 0.65 0.81 0.82 0.65
Z, 1.54 -0.86 1.45 1.58 0.31 -1.05 1.14 0.85
Zes 1.72  1.68 0.49 3.12 0.35 0.54 -1.79 0.76
P10 254 244 2.29 2.40 2.48 2.11 2.14 2.40
P20 2.81 278 2.57 2.76 2.76 2.78 2.57 2.80
P25 2.90 3 2.57 2.80 2.88 3 2.57 2.80
P30 2.95 3 2.71 2.80 2.95 3 2.71 3

P40 3.05 3.11 3 3 3.05 3.11 3.00 3

P50 3.19 333 3.14 3.20 3.19 3.22 3.14 3.20
P60 329 344 3.29 3.20 3.38 3.44 3.29 3.40
P70 3.48  3.67 3.43 3.40 3.62 3.67 3.43 3.60
P75 3.57 378 3.43 3.60 3.62 3.78 3.71 3.60
P8O 3.67 3.89 3.71 3.60 3.76 3.89 4.00 3.80
P90 395 4.22 4.14 4 4.24 4.22 4.43 4.20
K? 535 3.56 2.33 12.25 0.22 1.39 4.49 1.30
¥4 069 169 311 .002 .897 498 .106 522

Nota. N = 383. Modelo bifactor con 3 factores especificos y 21 items: Seguridad = ((6 - i2) + i3
+(6-17) +18 + (6 -112) +i13 + (6 - i17) + i18 + (6 - i22))/9, Agrado-utilidad = (il +i6 + i9 +
i19 +i20 +i21 +i24)/7, y Motivacién = ((6 - i5) + (6 - i110) + (6 - i15) + (6 - i16) + (6 - i25))/5.
Min = valor minimo, Mdx = valor maximo, M = media aritmética, Mo = moda, DE = desviacién
estdndar, Z, = valor estandarizado del coeficiente de asimetria basado en el tercer momento, Z, o
= valor estandarizado del exceso de curtosis, 210 a P90 = percentiles. Contraste de la normalidad
por la prueba K? de D’Agostino-Pearson: K? = estadistico de contraste, p = probabilidad a la cola
derecha. Los cdlculos se hicieron con la muestra sin ponderar y con la muestra ponderada por el
semestre (0.35 para el primer semestre, 1.27 para el segundo, 1.76 para el tercero, 0.45 para el
cuarto, 1.62 para el quinto, 4.76 para el sexto, 2.90 para el séptimo, 3.89 para el octavo, 7.50 para
el noveno y 7.50 para el décimo). Fuente: elaborada por los autores.
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Comparaciones de medias entre ambos sexos

Al comparar las medias de las puntuaciones en EAE-21 (factor
general) y sus tres factores especificos entre ambos sexos, no hubo
diferencias significativas en la muestra sin ponderar. En la muestra pon-
derada por el semestre, la media de los hombres fue significativamente
mis alta que la de las mujeres en el factor general (puntuacién total de
EAE-21) con un tamano del efecto pequeno y en el factor especifico de
seguridad con un tamano del efecto medio (Tabla 4).

Tabla 4

Diferencia de medias por sexo en la muestra ponderada por semestre

Descrptivos Levene Student

4
M SD F ) ¢ g ) de Hedges

EAE-21 Sexo

Factor Mujer 320 0.65 0.01 .948 -2.63 381 .009 -0.32
general
-0.56, -0.09
Hombre 3.41 0.63 (05 ]
Seguridad Mujer 320 0.79 031 .575 -4.46 381 < -0.53
.001
00 [-0.77,-0.29]

Hombre 3.62 0.78
Agrado- Mujer 3.16 0.81 0.53 .469 -1.10 381 .273 -0.13

utilidad (-0.37,0.10]

Hombre 3.27 0.86
Mujer 327 0.65 049 .483 0.72 381 .473 0.09

Motivacién

[-0.14, 0.33]

Hombre 3.21  0.65

Nota. Descriptivos: M = media aritmética y DE = desviacién esténdar. Prueba de homogeneidad
de varianzas de Levene: F = estadistico de contraste, p = valor de probabilidad en la cola derecha.
Prueba t de Student, asumiendo homogeneidad de varianzas: ¢ = estadistico de contraste, g/ =
grados de libertad, p = probabilidad en un contraste a dos colas. Tamano del efecto: g de Hedges
en su estimacién puntual y con un intervalo de confianza al 95%. Fuente: elaborada por los
autores.

En la muestra ponderada, hubo diferencia significativa de medias
en EAE-21 por semestre (F8, 92] = 9.81, p < .001), y el tamafio del
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efecto del semestre sobre la actitud hacia la estadistica fue muy grande
(m* = .49). La tendencia fue a incrementarse el promedio segin el
semestre es mds avanzado (R’ = .25 en el modelo general lineal; re =
48, p <.001). En la muestra ponderada de mujeres, no hubo diferencia
significativa de medias en EAE-21 por semestre (19, 281] = 1.58, p =
.123;m? = .05). En la muestra sin ponderar, estas diferencias no fueron
significativas ni en hombres (F8, 82] = 1.91, p = .067) ni en mujeres
(F19, 281] = 1.06, p = .382).

En el factor de seguridad, la diferencia de medias fue significativa
en la muestra ponderada de ambos sexos, aunque el efecto fue mayor en
hombres (F8, 96] = 8.01, p <.001; n? = .44) que en mujeres (F]9, 281]
= 3.34, p = .001; n? = .10). Ademds, en hombres, hubo una tendencia
lineal, es decir, la seguridad fue mayor en los tltimos semestres que en
los primeros (R? = .21; re=.55p< .001), cuando no hubo ninguna
tendencia lineal o monétona creciente en mujeres (R” = .01; re=-.02,
2 =.795). En la muestra sin ponderar, estas diferencias no fueron signi-
ficativas ni en hombres (£18, 96] = 1.76, p = .096) ni en mujeres (£19,
281] = 1.61, p = .110).

Al realizar un andlisis de varianza con la puntuacién total del
EAE-21 como variable comparada y el sexo y semestre como fac-
tores fijos en la muestra ponderada, el efecto de la interaccién entre
el semestre y el sexo fue significativo (F16, 280] = 6.12, p < .001) y
de tamafno medio (11P2 =.12), al igual que el efecto del semestre (F]7,
280] = 3.60, p = .001; T|p2 = .08). El efecto del sexo fue significativo
(F11, 280] = 7.79, p = .0006), pero de tamano pequefio (npz = .03).
En la muestra sin ponderada, ni el semestre, ni el sexo ni su interaccién
tuvieron un efecto significativo.

Al hacer este andlisis con el factor de seguridad como variable com-
parada, los efectos del semestre, el sexo y la interaccién entre ambos
fueron significativos en la muestra ponderada. Por orden de tamafo
del efecto, como en la puntuacién total, primero quedé el efecto de la
interaccidn y su tamafo fue grande (£6, 280] = 7.30, p < .001; T]P2 =
.14), luego se ubicé el efecto del semestre y su tamano fue medio (#]7,
280] = 4.32, p < .001; np2 =.10) y, por ultimo, el efecto del sexo y su
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tamano también fue medio (F[1, 280] = 26.61, p < .001; npz =.09).
En la muestra sin ponderada, ni el semestre, ni el sexo ni su interaccién
tuvieron un efecto significativo.

Validez de constructo convergente

En la muestra sin ponderar por el semestre, el factor general y los
tres factores especificos correlacionaron significativa y positivamente
con la EAI-32 y sus tres factores con valores de .53 a .19 con media
de .37. Entre los factores, el de agrado-utilidad tuvo las correlaciones
mis altas, salvo con el factor conductual afectivo de {tems inversos de
la EAI-32, cuya correlacién mds alta fue con motivacién de la EAE-21
(Tabla 4).

Al hacer estos mismos cdlculos en la muestra ponderada por el
semestre, 12 de las 16 correlaciones se incrementaron (promedio de
.42, con un minimo de .13 y médximo de .55) y se cumplié el supuesto
de normalidad bivariada en todos los casos. Al hacer las comparaciones
por la prueba Z para dos muestras independientes, hubo cuatro dife-
rencias significativas en un contraste a dos colas. Las correlaciones del
factor de motivacién de la EAE-21 con la puntuacién total del EAI-32
(Z=2, p=.045) y sus factores afectivo-conductual de items directos (£
=2.29, p =.022) y cognitivo (£ = 2.33, p =.020) fueron mds altas en la
muestra ponderada que en la muestra sin ponderar. También la correla-
cién entre agrado-utilidad de EAE-21y el factor conductual-afectivo de
items inversos de EAI-32 fue significativamente mds alta (Z = 2.45, p =
.014) en la muestra ponderada que en la muestra sin ponderar. No obs-
tante, si se aplicase la correccién de Bonferrini al nivel de significacién,
ninguna diferencia serfa estadisticamente significativa: a = .05/16 =

.003 (Tabla 5).
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Tabla 5

Correlaciones de la EAE-21 con la escala de actitud a la investigacion en la
muestra sin ponderar y ponderada por el semestre y comparacion de ambas
estimaciones

Actitud hacia la investigacién

EAE-21
EAI-32 AC-ID COG CA-II

Sin ponderar

Factor general 514 [.430, .595]> 425 [.329, .515]> .343 [.254,.432]> .500" [.413, .587]
Seguridad 371 [.270, 464] 284 [.179,.385]° .256 [.159, .345]" .384"" [.291, .477]
Agrado-utilidad 494 [.397,.582]" 483 [.376,.575]" .350 [.252, .437]" .366 [.255, .466]"
Motivacién 380 [.274, .471]> 242 [.136, .346]>  .205 [.090, .312]>  .502"" [.415, .589]

Ponderado por semestre

Factor general 52277 1445, .591] 4697 [.387, .544] 29377 [.199, .382] .549" [.475, .615
Seguridad 3377 [.245, .423] 31277 219, .400] .1257[.025,.222] .389" [.301, .471
Agrado-utilidad  .533" [457, .601] 497" [.418,.569] .334™" [.242, .420] .509"" [.431, .580
Motivacién 4977 [418,.569] 3917 [.303, .473] .360"" [.270, .444] .536"" [.461, .604
Sin ponderar - Ponderada

Factor general -0.151" -0.758™ 0.767" -0.932™
Seguridad 0.536™ -0.424 1.877m -0.081™
Agrado-utilidad ~ -0.730™ -0.254" 0.250" -2.448"
Motivacién -2.002° -2.289° -2.329° -0.642™

Nota. Significacién contrastada bilateralmente por la prueba t con 381 grados de libertad: * p <
.05,” p<.01,™ p<.001 en un contraste a dos colas. Se comprobd la normalidad bivariada por las
pruebas basadas en la asimetria (U-test) y curtosis (W-tets) ® Estimacién por intervalo con un nivel
de confianza al 95% usando el método de muestreo repetitivo de percentiles con una simulacién
de 2,000 muestras, al no mantenerse el supuesto de normalidad bivariada. En todos los casos
el sesgo fue menor que .001. EAI-32 = puntuacién total del EAI-32, AC-ID = factor afectivo-
conductual de items directos, COG = factor cognitivo, CA-II = factor conductual-afectivo de
ftems inversos. Los cdlculos se hicieron con la muestra sin ponderar y con la muestra ponderada
por el semestre (0.35 para el primer semestre, 1.27 para el segundo, 1.76 para el tercero, 0.45
para el cuarto, 1.62 para el quinto, 4.76 para el sexto, 2.90 para el séptimo, 3.89 para el octavo,
7.50 para el noveno y 7.50 para el décimo). Comparacién entre las correlaciones estimadas con la
muestra sin ponderar y ponderada por el semestre: Z = estadistico basado en la transformacién de
Fisher para dos muestras independientes; probabilidad bajo la hipétesis nula de diferencia nula en
un contraste a dos colas: ns = p > .05 y * p < 0.05. Fuente: elaborada por los autores.
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Discusion

El primer objetivo del estudio se enfocé a determinar la estructura
factorial de la EAE. Se parti6é del modelo de cinco factores correlacio-
nados de Auzmendi (1992), ya que es el modelo original y mds usado
en los estudios empiricos (Bautista et al., 2016; Pérez et al., 2015;
Torres et al., 2015). Su ajuste a los datos y la relacién entre ajuste y
parsimonia fueron buenos. Como debilidades, el factor de motivacién
carecié de validez convergente, lo que ocurrié también en los otros
modelos contrastados, por lo que no serfa una debilidad tan critica.
No obstante, en cinco de las diez relaciones entre pares de factores no
hubo validez discriminante y, al explorar nuevos modelos, los criterios
empiricos para determinar el nimero de factores indicaron menos de
cinco factores. Precisamente, al extraer cinco factores con los 25 items,
se evidencié que los items de confianza y ansiedad cargaban en un solo
factor, configurdndose el quinto factor con un solo item de ansiedad.
Si se considera su contenido, “la estadistica no se me da’, mds que
ansiedad corresponde a autoeficacia o confianza en la propia capacidad
para el desempefio en estadistica. Por tanto, confianza (seguridad, no
ansiedad) y ansiedad (desconfianza, inseguridad) son los polos de un
mismo factor. Ademds, los factores de utilidad y agrado presentaron
algunos {tems mezclados, por lo que el modelo de cinco factores de
Auzmendi (1992) no se reprodujo en la exploracién factorial de los
datos.

Sin abandonar el modelo de cinco factores de Auzmendi (1992),
se opté por dos variantes de este que sustentan con mds fuerza el cdlculo
de un puntaje total. Por una parte, se definié un modelo bifactor, en
el cual la varianza de cada item es explicada por un factor general, un
factor especifico y un residuo; en este modelo se atribuye la varianza
compartida entre los factores al factor general, por lo que los factores
especificos aparecen como independientes. Ademds, se replantea la
validez discriminante en términos de contribucién sustantiva del factor
general y especifico en cada dominio de contenido (Dominguez &
Rodriguez, 2017). Por otra parte, se especificé un modelo jerarquizado,
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en el cual un factor de orden superior determina a los cinco factores de
orden inferior, pero este ultimo se omitié debido a su peor ajuste en
comparacién con los otros modelos, aparte de mostrar problemas de
validez convergente en tres de sus factores.

En el modelo bifactor, se logré una estimacién con pardmetros
significativos, buen ajuste a los datos, parsimonia alta y una relacién
entre ajuste y parsimonia de aceptable a buena, al eliminar dos items
del factor especifico de confianza. Cabe sefalar que los dos reactivos eli-
minados (items 3 y 23) no habian sido reportados como problemdticos
en otros estudios de validacién con modelos de factores correlacionados
(Bologna & Vaiman, 2013; Darfas, 2000; Méndez & Macia, 2007;
Tejero & Castro, 2011). Esto indica que estos dos items evaltan la
actitud hacia la estadistica de una forma general sin referencia especifica
a los contenidos de confianza. Como debilidades, su ajuste, parsimonia
y relacién entre ajuste y parsimonia fueron menores que en el modelo
de factores correlacionados, el cual conserva los 25 ftems originales de
la escala. El factor general tuvo una contribucién excesiva en detri-
mento del factor especifico en los tres items de confianza y los cinco
items de agrado. Precisamente, estos fueron los factores afectados por
el problema de validez discriminante, por lo que el replanteamiento
de la correlacién excesiva entre factores no se resolvié con la especifi-
cacién del modelo bifactor. Ademds, el factor de motivacién no tuvo
validez convergente y la contribucién del factor general fue pobre en
el dominio de contenido de este factor. Por tanto, el modelo bifactor
con cinco factores especificos no constituye una mejor opcién que
el modelo de cinco factores correlacionados. Consecuentemente, se
exploré un nuevo modelo.

Al explorar el nimero de factores, este no fue cinco, como tam-
bién reportan otros estudios (Darfas, 2000; Méndez & Macia, 2007).
La convergencia de criterios indicé cuatro factores sustantivos.
Al extraer cuatro factores, el primer factor de nueve {tems se asemeja
al factor de seguridad definido por Darfas (2000) e incluye los cinco
items del factor de ansiedad de Auzmendi (1992). Se le denominé segu-
ridad/calma. El segundo factor de siete items incluye los cinco items del
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factor de agrado de Auzmendi (1992), pero es mds amplio como en
la solucién de Darias (2000), quien denominé a este factor agrado-
importancia, por lo que se le dio este nombre. El tercer factor de cuatro
items se asemeja al factor de motivacién de Auzmendi (1992), al tener
cuatro de sus cinco {tems y consecuentemente se le denominé motiva-
cién. El cuarto factor con cinco items contiene tres de los cinco {tems
del factor de utilidad de Auzmendi (1992). Se le ha anadido el item 5
que también hace referencia a la utilidad practica de la estadistica y el
ftem 23 de confianza en poder dominar la estadistica. Sus items estin
incluidos en el factor de aspectos motivacionales de Méndez y Macia
(2007) y se le denominé utilidad.

Al contrastar este modelo de cuatro factores correlacionados por
AFC, no se requiri6 eliminar ningtn item. El ajuste fue de bueno a acep-
table con una parsimonia alta. Sus debilidades fueron la confiabilidad
por consistencia interna cuestionable y la falta de validez convergente
del factor de motivacién, como en el contraste del modelo de cinco
factores, y la falta de validez discriminante entre agrado-importancia
y utilidad. Cabe senalar que el factor de aspectos motivacionales de
Méndez y Macia (2007) con ocho items no solo incluia los cinco items
del presente factor de utilidad, sino también tres de los cuatro items
del factor de motivacién. No obstante, en el presente trabajo estos dos
factores fueron claramente diferenciables.

Ante la falta de validez discriminante entre agrado-importancia y
utilidad se consideré que se podian juntar en un factor. Al explorar la
conﬁguracién con tres factores, estos 12 {tems si aparecen juntos en un
factor, aunque sin los items 5 y 11 que pasan al factor de motivacién.
Ahora este tercer factor de 10 {tems se asemeja mds al de aspectos moti-
vacionales de Méndez y Macia (2007); se le denominé agrado-utilidad,
aunque también se le podria nombrar como valoracién positiva de la
estadistica. El factor de motivacién con seis indicadores recupera el item
5 que aparece en el modelo de Auzmendi (1992) y se le anade el item
11 de utilidad. El factor de seguridad conserva sus nueve indicadores.
Al contrastar este modelo de tres factores correlacionados, sigue persis-
tiendo la falta de validez convergente del factor de motivacién y aparece
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falta de validez discriminante entre el factor de agrado-utilidad y el de
motivacién. Este modelo de tres factores se asemeja mucho al modelo
simplificado de calma/ansiedad, predisposicién activa o motivacién y
percepcidn que se tienen de la utilidad-importancia de la estadistica de
Tejero y Castro (2011), asi como al de Bologna y Vaiman (2013).

Al especificar un modelo bifactor con tres factores especificos
como solucién al problema de validez discriminante, los items 4, 14 y
23 del factor de valoracién positiva de la estadistica se eliminaron, ya
que el factor especifico carecié de peso significativo sobre los mismos. A
su vez, se eliminé el item 11 al tener el factor especifico de motivacién
un peso bajo sobre el mismo y no ser congruente con su configuracién
original. Aun moviendo el item 11 con carga simple o cruzada al factor
de agrado-utilidad, el resultado era malo, siendo la mejor opcién elimi-
narlo. De este modo, se alcanzé el mejor modelo. Su ajuste fue bueno,
su parsimonia alta, su relacién ajuste-parsimonia varié de aceptable
a buena, las contribuciones del factor general y el especifico fueron
sustantivas en cada dominio, lo que supera el problema de validez dis-
criminante y los tres factores contaron con confiabilidad. Salvo el factor
de motivacidn, el factor general y los otros dos especificos contaron
con validez convergente. Como en los anteriores modelos, el factor de
motivacién presenté una validez convergente pobre, explicando mds
de un tercio de varianza extraida de los cinco items, aunque menos de
un medio.

Fortalezas adicionales de este modelo son que el factor general jus-
tifica la obtencién de una puntuacién total y los factores especificos
justifican la obtencién de las puntuaciones en tres dominios de conte-
nido: seguridad/calma, predisposicién activa o motivacién y valoracién
positiva de la estadistica (agrado/utilidad/importancia). Ademds, los
tres criterios empiricos para determinar el nimero de factores conver-
gieron en tres con 21 items y se reprodujo el modelo especificado al
extraer los factores y rotar oblicuamente la matriz factorial.

El modelo bifactor de tres factores con 21 items result6 la mejor
representacién de la estructura subyacente a los items con clara ven-
taja tedrica. La segunda opcidn seria el modelo original de Auzmendi
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(1992). No obstante, los problemas de validez discriminante entre fac-
tores y la no reproduccién del modelo a nivel exploratorio, cuestionan
este modelo, a pesar de su buen ajuste a los datos.

:Qué aporta este modelo bifactor con tres factores especificos frente
al modelo original de Auzmendi (1992)? Esencialmente una mejor jus-
tificacién de la seleccién de {tems para medir dominios especificos de
la actitud hacia la estadistica y el cdlculo de un puntaje total. Estos tres
dominios especificos de contenido son una simplificacién de los cinco
dominios que Auzmendi considerd que se repetian con més frecuencia
en el conjunto de escalas de las cuales fue tomando reactivos para
conformar inicialmente la suya. Precisamente, los métodos de andlisis
usados son mds sofisticados y adecuados para variables ordinales que
los implementados por Auzmendi (1992), basados en el procedimiento
Little Jiffy, actualmente cuestionado (Joreskog et al., 2016). Los resul-
tados no implican una nueva teorfa para comprender la actitud, sino
una simplificacién de la ya existente, e incluso es una propuesta muy
afin a dos anteriores también formuladas desde resultados empiricos
(Tejero & Castro, 2011; Bologna & Vaiman, 2013).

El segundo objetivo enunciado fue describir la distribucién de
la escala. Conforme a las expectativas (Flores & Auzmendi, 2015),
la distribucién del factor general se ajusté a la normalidad, asi como
las distribuciones de los tres factores especificos. Cabe senalar que la
distribucién del factor de motivacién mostré un histograma con un
decaimiento mds abrupto hacia las colas que el de una distribucién
normal en la muestra sin ponderar; no obstante, esta leptocurtosis fue
leve y en la muestra ponderada el perfil fue simétrico y mesocurtico
con un buen ajuste a la normalidad. Por tanto, la escala y sus factores
pueden ser baremados por puntuaciones T con media 50 y desvia-
cién estdndar de 10. Se ha sefialado que las variables cuantitativas con
distribucién normal son propias de fendmenos naturales y sociales
sometidos a seleccién por presién adaptativa al entorno (Smerlak &
Youssef, 2015). En este caso seria el entorno académico que demanda
habilidades en estadistica para la comprensién de los reportes de inves-
tigacion y el andlisis de datos.
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Las medidas de tendencia central (media aritmética y mediana)
resultaron equivalentes al ser estimadas en la muestra ponderada y en
la muestra sin ponderar, lo que indica que son estables. Estas medidas
pueden ser ficilmente interpretadas en términos absolutos desde las
etiquetas de respuesta, cuando se usan puntuaciones promedio por
item en lugar de puntuaciones suma (Avila et al., 2015). De acuerdo a
esta interpretacion, la actitud fue neutra en el factor general de actitud
hacia la estadistica y los especificos, como en los estudios de Rodri-
guez (2011) en estudiantes argentinos de humanidades y Banos y
Hurtado (2016) en estudiantes de pedagogia espafioles. Estos estudios
también usaron interpretaciones en sentido absoluto. Aunque domina
una actitud neutra que representa a casi tres quintos de los estudiantes
en el factor general, un tercio muestra aceptacion frente a un décimo
rechazo. Por tanto, el balance final se inclina mds hacia la aceptacién,
como en los estudios de Comas et al. (2017) y Walker y Brakke (2017).
En el estudio de Bautista et al. (2016) hecho en México, las actitudes
en estudiantes de ciencias sociales se polarizaron mds hacia la acepta-
cién que en el presente estudio, ya que 15% mostraron rechazo, 40%
neutralidad y 45% aceptacién.

El tercer objetivo fue comparar los promedios entre ambos sexos
sin una expectativa clara. En la muestra sin ponderar, los datos apoyan
la hipétesis de no diferencia entre sexos (Comas et al., 2017; Pérez et al.,
2015; Salinas & Mayén, 2016; Sarikaya et al., 2018). Sin embargo, los
datos de la muestra ponderada por semestre apoyan la hipétesis de dife-
rencia con mayor seguridad y una actitud mds positiva en hombres que
en mujeres (Auzmendi, 1991; Hommik & Luik, 2017; Opstad, 2020;
Rejon-Guardia et al. 2019), siendo el tamano del efecto del sexo medio
sobre la seguridad y pequeno sobre la actitud general. La muestra sin
ponderar estd sesgada por una mayor participacién de los alumnos de los
primeros semestres. Al observar la tendencia de las medias en las muestras
ponderadas, esta es ascendente en hombres, con una mayor seguridad y
una actitud mds positiva en los tltimos semestres que en los primeros
semestres, cuando no hay una tendencia lineal ni monétona creciente
en la muestra ponderada de mujeres, ni en la muestra sin ponderar de
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ambos sexos. Consecuentemente, la diferencia entre mujeres y hombres
es efecto, sobre todo, de una seguridad creciente y una mayor positividad
hacia la estadistica en los hombres en la medida que van avanzando o aca-
bando la carrera, cuando no es asi en mujeres. Cabe senalar que, aunque
el efecto de la interaccién entre el semestre y el sexo tuvo el mayor peso,
el factor sexo fue en si mismo significativo y con un tamano del efecto no
trivial en la muestra ponderada, cuando se incluy? el sexo y el semestre
como factores independientes en un andlisis de varianza.

El tltimo objetivo fue comprobar la validez de constructo con-
vergente de la EAE. Para este fin se consideré la actitud hacia la
investigacién. La expectativa era de correlacién directa y alta. Se con-
firmé la expectativa con correlaciones muy semejantes en la muestra
ponderada y sin ponderar. A semejanza del estudio de Banos y Hurtado
(2016), el factor de agrado-utilidad o valoracién positiva de la estadis-
tica tuvo la correlacién mds alta y el de motivacién la més baja.

Los modelos bifactor mostraron que los cinco items de motivacién
son bastante especificos con una relacién con la actitud general hacia la
estadistica menor que la de los otros dominios de contenido. De aqui
se podria conjeturar que este factor especifico esté mds relacionado con
la motivacién hacia la carrera o con el motivo de logro (Lee, Hayes,
Seitz, DiStefano, & O’Connor, 2016), pero los presentes datos no lo
confirman, ya que motivacién fue independiente de la calificacién en
la materia de investigacién del semestre anterior. No obstante, fue el
factor mds correlacionado con el factor conductual-afectivo de items
inversos del ECIN-32. Por tanto, parece estar midiendo un aspecto de
predisposicién hacia la accién sin implicar resultados efectivos.

Como limitacién del estudio, se tiene el uso de un muestreo no
probabilistico, por lo que las inferencias deben tomarse con la debida
cautela dentro de la poblacién de estudiantes de psicologia en la que
se colectd la muestra. Su aplicacion a otras poblaciones debe realizarse
como hipétesis a contrastar y como datos comparativos. Cabe sefialar
que la aleatoriedad de las series de datos se mantuvo por la prueba
de rachas. Ademds, la muestra presenta equivalencia en porcentajes de
sexo a la de su poblacién de estudiantes de licenciatura de la cual fue
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extraida, lo que habla de la calidad de los datos obtenidos. No obs-
tante, la muestra presenta un sesgo en cuanto a la composicién por
semestres; de ahi que se hicieron los andlisis con la muestra ponderada
y sin ponderar por semestre. En la muestra sin ponderar, estdn sobre-
rrepresentados el primer y cuarto semestre en detrimento de los tltimos
semestres. Por tanto, la muestra representa sobre todo a los alumnos
que no han elegido su drea de acentuacién y que llevan las materias de
estadistica y metodologia mds generales.

Se concluye que, en la presente muestra extraida de una poblacién
de estudiantes de psicologia de una universidad publica mexicana, el
modelo de cinco factores correlacionados originariamente propuesto
para la EAE es forzado. El nimero de factores es menor. Tras eliminar
cuatro items, el mejor modelo es el bifactor con tres factores especi-
ficos: seguridad, agrado-utilidad y motivacién. Las puntuaciones en
el factor general y los tres factores especificos presentan distribucién
normal, por lo que la EAE-21 puede ser baremada por puntuaciones
T. Los hombres presentan mayor seguridad y una actitud mds posi-
tiva hacia la estadistica que las mujeres y esta diferencia es, sobre todo,
atribuible a una interacciéon entre la carrera y el sexo. La seguridad y
positividad aumenta en los hombres en la medida que van acabando
la carrera cuando no existe esta tendencia en las mujeres. La actitud
promedio es neutra; no obstante, un tercio de los estudiantes poseen
una actitud polarizada hacia la aceptacién contra un décimo polarizada
hacia el rechazo, inclinando la balanza hacia la aceptacién. A su vez, la
EAE-21 muestra validez de constructo convergente en relacién con la
actitud hacia la investigacién.

Se requiere contrastar, en nuevas muestras (de la misma poblacién
u otras poblaciones), este modelo frente a otros modelos propuestos,
incluido el de Auzmendi (1992), para comprobar que no es solo un
artificio de los métodos de andlisis usados o una singularidad de la
muestra analizada. Ademds, se sugiere probar la estabilidad temporal
del modelo bifactor de tres factores especificos. Finalmente, se reco-
mienda seguir usando este instrumento en la investigacién aplicada en
el campo educativo.
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