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El objetivo de este trabajo es confirmar la validez pentafactorial del cuestionario AF5 con adultos es-
pafioles y portugueses. A partir de las respuestas de un total de 2.058 adultos (1.508 espafioles, 73,3%,
y 550 portugueses, 26,7%) se analiza la fiabilidad del instrumento, se compara la validez del modelo
de cinco factores oblicuos que proponen los autores contra los modelos alternativos unifactorial y or-
togonal, y se estudia la invarianza de una traduccién portuguesa. Los resultados de los modelos de
ecuaciones estructurales ratifican la validez del modelo tedrico pentafactorial de los autores. El estu-
dio de la invarianza factorial indica que la version portuguesa no varia los pesos factoriales originales
ni las varianzas y covarianzas de los factores. Finalmente, la fiabilidad es aceptable para la version ori-
ginal espafiola y para la traduccién portuguesa.

Self-concept in adults from Spain and Portuddle aim of this work is to confirm the penta-factorial
validity of the AF5 Self-Concept Questionnaire in Spanish and Portuguese adults. From the responses
of a total of 2058 adults (1508 Spanish, 73.3%, and 550 Portuguese, 26.7%) was analyzed the reliabi-
lity of the instrument, was compared the validity of the 5 oblique factor model proposed by the authors
versus unifactorial and the orthogonal alternative models, and was studied the invariance of the Portu-
guese translation. The results of structural equation modeling supported the authors’ penta-factorial
model. The multi-group factorial invariance showed that Portuguese translation of the AF5 does not
change neither the original factor weights, nor the variances and covariances of the factors. Finally, the
reliability was good for the original Spanish version and Portuguese translation.

El autoconcepto es una de las variables més relevantes paral€l99). Este problema metodoldgico implica que si la escala de res-
bienestar personal. En general, la practica totalidad de los problguesta de los items es muy reducida —por ejemplo, el simple si o
mas conductuales se relacionan con esta variable. Por ejemplo, Bo— se produce una variacion minima en las respuestas de los suje-
el ambito clinico son muchos los trabajos que se han realizado stss con autoconcepto alto. Este inconveniente puede llegar a ser ma-
bre los trastornos alimenticios y el autoconcepto, constatandose qyer si el nimero de items es reducido. Sin embargo, es importante se-
el bajo autoconcepto esta presente en este tipo de conductas (Gu&llar que aungue se utilicen numerosas preguntas y amplias escalas,
Pérez, Martinez, Lahortiga, Irala y Cervera, 2002). También se hfinalmente, es muy dificil garantizar que las distribuciones sean nor-
observado que el autoconcepto se relaciona negativamente con proales. Con mucha frecuencia las distribuciones son asimétricas, lo
blemas tan variados como: la adiccion al tabaco (Ferreras, Guzméa&mual genera problemas técnicos, como el incumplimiento de los su-
y Carulla, 1998) y al alcohol (Izquierdo, 2001), las dificultades enpuestos de las pruebas estadisticas, y, practicos, como la incertidum-
la relacion con los padres (Musitu y Garcia, 2004) y los hermanobre en el diagnéstico individual cuando la puntuacién de una perso-
(Arranz, Yenes, Olabarrieta y Martin, 2001), el bajo rendimientona se encuentra en la parte alta de la escala (Garcia y Musitu, 1999).
académico (Rodriguez, Cabanach, Valle, Nifiez y Gonzalez-Pienda, Por otra parte, si se pretende corregir el sesgo de aquiescencia
2004) y la violencia doméstica (Aznar, 2004). En resumen, parectrmulando algunas preguntas negativamente —por ejemplo,
asumido que el autoconcepto esta tan estrechamente relaciona@dmnilia me aborrece- puede producirse un efecto de método muy
con la aceptacion de si mismo, que el bienestar o su opuesto coqseocupante: el de los items negativos. Los participantes respon-
tituyen dos polos en los que el autoconcepto siempre esta presentien ante los enunciados negativos y positivos de manera diferen-

Normalmente, las distribuciones de algunas dimensiones del ate, como si se tratara de dimensiones distintas del autoconcepto,
toconcepto suelen presentar una asimetria negativa muy pronunciedando en realidad expresan el mismo contenido. En una de las
da (Tomas y Oliver, 2004), mostrando que la mayoria de las persoredidas del autoconcepto mas difundidas, la escala unidimensio-
nas indican que su autoconcepto es muy alto (Garcia y Musitpal de Rosenberg (1965), al factorizarla se obtienen dos dimensio-
nes, una positiva y otra negativa, generando este resultado esta-
distico la dificultad tedrica que surge cuando se tiene que explicar
el insdlito resultado de que una persona tiene alto el autoconcepto

Fecha recepcion: 27-5-05 « Fecha aceptacion: 20-1-06 «positivo» y «negativo». Ademas, este efecto de método (Tomas y
Correspondencia: José Fernando Garcia Oliver, 1999) no interviene solo en las escalas unidimensionales
Facultad de Psicologia como la de Rosenberg (1965), en la multidimensional de Heather-
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Desde la demoledora critica que hizo Wylie (1979) a la con- Método
cepcién unidimensional del autoconcepto, casi todos los autores
consideran que esta variable es multidimensional; sin embargo, &articipantes
la medida multidimensional del autoconcepto la que plantea ma-
yor numero de dificultades metodoldgicas. Aparte del problema de La muestra total fue de 2.058 adultos, 1.508 espafioles (73,3%)
las distribuciones asimétricas y del sesgo de los enunciados negab50 portugueses (26,7%). Las edades de los participantes espa-
tivos, se tiene que confirmar empiricamente la estructura dimerfioles fueron de 18 a 62 afitdé«27,74,DT= 10,98), con 993 mu-
sional tedrica mediante los correspondientes andlisis factorialegeres (61,9%) y 575 varones. La edad de los participantes portu-
Un caso muy representativo es el del extendido y famoso cuestigueses fue de 21 a 66 afitd=(38,27,DT= 8,91), de los cuales
nario multidimensional de Fitts (1965) Fennessee Self Concept 395 eran mujeres (71,8%) y 155 varones.
Scale— cuya estructura dimensional no se ha podido constatar en
ningun estudio empirico (Alfaro y Santiago, 2002); los elementosAdaptacion portuguesa
que, en un principio —cuando se disefid la escala y considerando
a su contenido semantico—, supuso el autor que median una di- La escala original fue adaptada al portugués utilizando el habi-
mensién especifica del autoconcepto, finalmente, acabaron miual método de la traduccion inversa (por ejemplo, Elosua, 2005)
diendo otra diferente, o simplemente median el autoconcepto g@ropuesto por Brislin (1970). La version portuguesa se aplico con
neral. Por otra parte, también hay que sefalar que el mero hechioa escala de respuesta de 6 puntos en 342 casos y de 10 puntos
de que la estructura dimensional se replique no es suficiente gan los restantes 208; antes de comenzar los analisis se transforma-
rantia por si misma para concluir que las dimensiones tengan vasn todas las respuestas de la version portuguesa a la escala origi-
lidez tedrica. Para explicar esta idea puede servir de ejemplo el caal espafiola (1= 1, 2= 20, 3= 40, 4= 60, 5= 80, 6=99;y 1= 1, 2=
so mencionado de las dimensiones del autoconcepto «positivo» 32, 3= 23, 4= 34, 5= 45, 6= 56, 7= 67, 8= 78, 9= 89, 10= 99).
«negativo» de la escala de Rosenberg (1965), las cuales son tan
perfectamente replicables como teéricamente absurdas. Andlisis

El instrumento de autoconcepto que se analiza en este trabajo, la
escala multidimensional de autoconcepto AF5 (Garcia y Musitu, EIl andlisis de los resultados se realizd con los programas
1999), reline bastantes condiciones tedricas y metodolégicas pa#dMOS5 y SPSS12.0. Para comprobar la primera hipétesis de este
indicar que se trata de un instrumento adecuado. Las cinco dimetrabajo, el modelo tedrico pentadimensional propuesto por los auto-
siones —profesional/académico, social, emocional, familiar y fisi-res se prob6 contra los alternativos unidimensional y ortogonal.
co— se fundamentan en el modelo tedrico de Shavelson, Hubnerfambién se comprobd la equivalencia del modelo oblicuo con el je-
Stanton (1976), quienes, entre otras caracteristicas (Musitu, Garciarquico compuesto por una dimension general de autoconcepto y
y Gutiérrez, 1994) como la organizacion jerarquica a partir de unés mismos cinco factores tedéricos de primer orden, cada uno con un
dimension general, consideran que el autoconcepto presenta diverror especifico. Esta dimension general explicaria la oblicuidad del
sos aspectos relacionados —no ortogonales— pero distinguiblesjodelo multidimensional. La arbitrariedad de la escala se elimind
gue pueden encontrarse diferencialmente relacionados con diferefiiando en 1 los valores de los coeficientes de regresion del primer
tes areas del comportamiento humano. Cada dimensién se mide ctiem de cada subescala, y, ademas, en el modelo jerarquico también
6 items que los autores asignaeopriori a cada una de estas cin- se fijo en 1 el coeficiente del primer factor de primer orden. Todos
co dimensiones; lo cual permite, en una escala de 1 a 99, medir ctos modelos se evaluaron con el analisis factorial confirmatorio uti-
un Unico instrumento las principales dimensiones del autoconceptizando la estimacion maximo verosimil (ML), la cual, aunque su-
(Grandmontagne y Fernadndez, 2004). La validez de esta estructupane la normalidad multivariada, es razonablemente robusta a su in-
multidimensional definida priori se ha constatado empiricamente cumplimiento (por ejemplo, Curran, West y Finch, 1996), y el sesgo
con andlisis factoriales exploratorios en muestras de Espafia (Gague pudiera producir en la estimaciéon se produciria en todo caso
cia y Musitu, 1999), Brasil (Martinez, Musitu, Garcia y Camino, presentando un ajuste peor del real (Tomas y Oliver, 2004, p. 288).
2003) e ltalia (Marchetti, 1997); y mediante un analisis factorialLa importante disminucion en la estimacion del ajuste procede de
confirmatorio aplicado con una muestra espafiola se ha verificadas puntuaciones extremas de las colas de las distribuciones asime-
que no presenta problemas metodolégicos con los items negativicas porque aumentan considerablemente el error tipico de estima-
(Tomas y Oliver, 2004). Pese a estas reconocidas ventajas del irgén, produciendo una distribucién de la variable dependiente se-
trumento AF5, todavia no se ha realizado ningun trabajo que consaejante a la del tiempo de reaccién cuando intervienen efectos de la
tate la multidimensionalidad y oblicuidad mediante el andlisis factarea como la fatiga, la desmotivacion, los errores en los ensayos
torial confirmatorio, ni tampoco se ha constatado la validezprevios, etc. (Pérez, Navarro y Llobell, 2000). Para comprobar el
transcultural de este instrumento mediante el analisis de la invafecto negativo que tiene la distribucién asimétrica de los items en
rianza de la estructura factorial. El objetivo fundamental de este trda estimacion de los modelos se repitieron los analisis de la primera
bajo es completar estas lagunas en los estudios de las propiedadigzdtesis con las respuestas dicotomizadas a partir de la mediana.
psicométricas de este cuestionario en dos fases: primera, confirmBsta nueva escala dicotdmica es simétrica porque la amplia métrica
la multidimensionalidad y oblicuidad en una muestra de adultos esriginal (1-99) permite partir por la mediana formando dos grupos
pafioles; y, segunda, tomando como referencia la versién originaduales, no se habria conseguido una distribucion simétrica aplican-
espafiola comprobar la equivalencia de la adaptacion portuguesdo directamente una escala dicotomieadaderefalsoo si-ng. Es
La primera hipotesis es que el modelo oblicuo pentadimensionaina transformacién no lineal que conserva la relacién de orden con
definido a priori por los autores se ajustara mejor a los datos que ldas puntuaciones directas originales —asegurando que el autocon-
alternativos unidimensional y ortogonal, y la segunda que la adagepto que representa 1 punto en la nueva escala dicotdmica es real-
tacién portuguesa es equivalente a la version original espafiola. mente menor del que representa 2 puntos— pero puede reducir con-
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siderablemente la varianza del error, compensando la pérdida de disdctura de varianzas y covarianzas entre los factores, y, por ultimo,
criminacion que supone transformar una escala de 1-99 en otra die fijaron los errores de medida. En cada paso, al restringir los pa-
cotomica (Pérez, Llobell y Navarro, 2004). Por otra parte, otros esdmetros del modelo previo, se liberan grados de libertad y se in-
tudios sobre el autoconcepto advierten de que la correlacion enteeementa ji-cuadrado. Si A2(Agl) es estadisticamente significa-
los residuales de los items si afecta considerablemente al ajuste til®® se rechaza la hipétesis nula de que los dos modelos sean
los modelos (Byrne y Shavelson, 1986; Tomas y Oliver, 2004; Yinequivalentes. Sin embargo, como también las diferencias en ji-cua-
y Fan, 2003). Para rectificar la pérdida de ajuste en la estimacion dirado son muy sensibles al tamafio de la muestra, Cheung y Rens-
los modelos se ha empleado una muestra relativamente grande y\s#d (2002) proponen que en los modelos anidados se pruebe la sig-
ha liberado la restriccion de ortogonalidad para la pareja de erroresficacion del cambio con CFl en vez de utilizdr Basandose en
mas correlacionados (estimados a partir de los indices de modifictes resultados de un estudio de simulacion realizado con 20 indices
cién) dentro de cada factor. de ajuste diferentes, recomiendan queA@f|| <0,01 «indica que

Sin embargo, manejar muestras relativamente grandes tambida hipotesis nula de la equivalencia no deberia rechazarse» (p. 251).
implica problemas para aplicar la prueba de la hipétesis como cri-
terio para elegir entre modelos alternativos (Bentler y Bonett, Resultados
1980), por esto, aparte del estadistico ji-cuadrg8oy(la conse-
cutiva ratiox2/gl que considera una puntuacién de 2,00-3,00 o me-Andlisis preliminar de los items
nor como de buen ajuste (Marsh y Hau, 1996); se calculd la raiz
media cuadratica del error de aproximacion (RMSEA), para la que Se confirmoé el tipico patron de asimetria univariada, excepto
se ha sugerido (Browne y Cudeck, 1992) que los valores <0,05 iren el iten25de la versién espafiola y erBale la portuguesa. Asi-
dican buen ajuste, los comprendidos entre 0,05 y 0,08 aceptablefyetria que, salvo en los casos de los items invertidos, era negati-
entre 0,08 y 0,10 minimo; la media cuadratica del error tipificadasa; lo que muestra que existe una mayor concentracion de res-
(SRMR), que exige siempre valores menores de 0,10 (Klinepuestas que denotan un alto autoconcepto (Garcia y Musitu, 1999;
1998); el indice de ajuste general (GFI) y su variante, que penalifomas y Oliver, 2004). La curtosis univariada se cumplia en los
za la complejidad del modelo (AGFI), donde los valores >0,95 indtems 2, 6, 12, 16, 20 y 27 de la version espafiola; y 2, 5, 6, 7, 15,
dican buen ajuste y los valores >0,90 un ajuste aceptable (Med47, 20, 23, 26, 27 y 30 de la portuguesa. La normalidad univaria-
ker, Williams y Holahan, 1994); el indice de ajuste comparativoda 2y Lm) Gnicamente se confirmé para el item 30 de la version
(CFI), que sigue el mismo criterio de los dos anteriores (Marsh yortuguesa. Las cuatro pruebas (DeCarlo, 1997, p. 304) se aplica-
Hau, 1996); y el criterio de informacion de Akaike (1987), AIC, ron asumiende= 0,05.
donde el menor valor indica la mayor parsimonia.

Para contrastar la segunda hipétesis del trabajo, la equivalencigstructura factorial
de la version original espafiola con la adaptacion portuguesa, se
aplicaron cuatro modelos anidados que incrementaban progresiva- Los ajustes de los modelos aplicados sobre las respuestas esca-
mente las restricciones igualando pardmetros libres: a partir déhdas de 1 a 99 fueron sistematicamente peores, pero proporciona-
modelo base donde cada parametro se estimaba libremente parales a losd (aplicados a las respuestas dicotomizadas), tal y como
da grupo se fijé primero que los pesos factoriales fueran equivaera previsible por la alta asimetria de la escala de respuesta origi-
lentes para los dos grupos, después se fij6 también la misma ezl (tabla 1). También, como era predecible, el estadistico ji-cua-

Tabla 1
Andlisis factorial confirmatorio del ajuste de los modelos a los datos en la muestra espafiola y andlisis multimuestreatinizizequotre la version original espafiolg
y la adaptacién portuguesa
Modelo $2 gl ¥2gl Ay? Agl  RMSEA[IC90%]* SRMR  GFI AGFI CFI ACFI AC
Tr. Tebrico+erroit 2183,3 390 5,60 0,06 [0,05 - 0,06] 0,06 0,91 0,89 0,8859 2333
T. Teodrico: 5 factores oblicuos 3498,0 395 8,86 1314,7 5 0,07 [0,07 - 0,07] 0,07 0,85 0,83 0,8026 -0,0833 3638
0. 5 factores ortogonales 4018,2 405 9,92 520,2 10 0,08 [0,07 - 0,08] 0,13 0,82 0,80 0,7702  -0,0324 4138
J. Factores jerarquizados 3517,3 400 8,79 0,07 [0,07 - 0,07] 0,07 0,85 0,83 0,8017 3647
U. Unifactorial 9986,8 405 24,66 0,13[0,12-0,13] 0,12 0,60 0,54 0,3905 1q107
dTr. Tebrico+grrot 1399,5 390 3,59 0,04 [0,04 - 0,04] 0,05 0,94 0,93 0,9000 1550
dT. Teorico: 5 factores oblicuos 2058,6 395 521 659,1 5 0,05 [0,05 - 0,06] 0,06 0,91 0,89 0,8351 -0,0649 2199
dO. 5 Factores ortogonales 2531,8 405 6,25 473,1 10 0,06 [0,06 - 0,06] 0,10 0,88 0,87 0,7893  -0,0458 2652
dJ. Factores jerarquizados 2102,1 400 5,26 0,05 [0,05 - 0,06] 0,07 0,91 0,89 0,8313 2232
dU. Unifactorial 6026,2 405 14,88 0,10 [0,09 - 0,10] 0,10 0,72 0,68 0,4430 6146
Tro. Tedrico+grroft multimuestra 3417,8 780 4,38 0,04 [0,04 - 0,04] 0,06 0,90 0,88 0,8814 3718
Try. Igual saturacion de los factores 3547,2 805 4,41 129,5 25 0,04 [0,04 - 0,04] 0,06 0,90 0,88 0,8767 -0,0047 3797
Trp. Igual var./covarianza factorial 3676,7 820 4,48 129,5 15 0,04 [0,04 - 0,04] 0,06 0,89 0,88 0,8715  -0,0052 3897
Trs. Igual varianza de errores 4430,9 850 5,21 754,2 30 0,05 [0,04 - 0,05] 0,06 0,88 0,87 0,8389 -0,0326 4591
*IC: Intervalo de confianza del estadistico RMSEA para el 90%.
#El modeloTr es el mismo que 41, excepto que en & se ha liberado la restriccion de independencia para los errores en los pares: 16-26, 12-22, 18-23, 4-14 y 10-25.
Nota: los modelos se han contrastado con una escala dicotémica obtenida a partir de la mediana.
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drado no permitia discriminar entre los modelos, pues en todos lgs 0,80; Emocional, 0,75 y 0,77; Familiar, 0,79 y 0,76; y Fisico,
casos era estadisticamente significativo. 0,73y 0,78.

Los resultados del andlisis de los modelos de la primera hipote-
sis sobre la version original espafiola (tabla 1) indicaban que el mo- Discusién y conclusiones
delo unidimensional era el que peor se ajustaba a los datos (RM-
SEA= 0,13; SRMR= 0,12; GFI= 0,60; AIC= 10107). El modelo Los resultados del andlisis factorial confirmatorio ratificaron
ortogonal, pese a tener el mismo nimero de parametros, mejoraljae el modelo tedérico pentadimensional —profesional, social,
considerablemente el ajuste (RMSEA= 0,08; GFI= 0,82; AlC=emocional, familiar y fisico— propuesto por los autores propor-
4138), a excepcion de SRMR= 0,13. El modelo tedrico oblicuo, ationaba una explicacion de los datos més adecuada que los dos al-
liberar la restriccién de ortogonalidad, mejoraba todos los indiceternativos: el unidimensional y el ortogonal; confirmandose la pri-
de ajuste (RMSEA= 0,07; SRMR= 0,07; GFI= 0,85; AIC= 3638) mera hipoétesis del trabajo, con el minimo matiz de que este
indicando que la covariacion factorial mejoraba el ajuste, que ermodelo pentafactorial mejora covariando los errores de cinco pa-
similar al jerarquizado (RMSEA= 0,07; SRMR= 0,07; GFI= 0,85;
AIC= 3647). Por ultimo, liberando del modelo teérico oblicuo la Tabla 2
ortogonalidad en los cinco pares de errores mas correlacionad{ Resumen de los parametros estimados (y errores tipicos) del analisis factorial
(16-26, 12-22, 18-23, 4-14, 10-25) se consiguié un ajuste razong confirmatorio multimuestra entre la version original espafiola y la adaptadion
blemente adecuado a los datos (RMSEA= 0,06; SRMR= 0,06 portuguesa
GFI= 0,91; AIC= 2333). Ademas, a partir de la estructura del mo
delo oblicuo con los cinco errores correlacionados se puede deriv,
el oblicuo, fijando que los cinco errores no covarien, y el ortogo Coeficientes de regresion tipificados Espaiia Portugal
nal, fijando que las covariaciones factoriales sean nulas. Como

ftem F1 F2 F3 F4 F5 Varianza del error

f : . . 01 072 166,9 (07,2) 127,2 (08,9)
mode]o ortogonal esta anidado en el oblicuo se rechazé medlgnte 06 084 1361 (07.6) 1175 (10.6)
cambio en CFIACFI= -0,03) que los dos modelos fueran equiva-| 11 069 3226 (13,4) 151,0 (10,9)
lentes, indicando que la covarianza factorial mejoraba la estimg 16 0,65 312,9 (12,9) 234,3 (16,7)
cién del modelo. El cambio en ji-cuadrado también fue estadisticg 2! 077 210,7(09.5)  88,3(07,7)
mente significativo 4y2(10)= 520;p<0,001), pero este estadistico (2)2 0.2 04 ijg'g Eggg 1325 88;’))
ofrece menos garantias porque es muy sensible al tamafio de| 0:75 151:2 (07:2) 143"9 (10:6)
muestra (Cheung y Rensvold, 2002). Asimismo, como el modelq 12 0,49 564,8 (21,7) 360,0 (23,1)
oblicuo esta anidado en su variante con los errores correlacionadq 17 0,60 286,5 (11,6) 229,9 (15,3)
se pudo probar este cambio con CRCFI= -0,08) y se rechazd la 22 0,27 856,9 (31,6) 687,8 (42,0)
hipétesis nula de que los dos modelos fueran equivalentes, conf (2); 0.2 050 és‘l‘g ggg; gigg ggg;
mando que la covariacion entre estos errores mejoraba el ajuste| g 0:63 452:9 (21:7) 402:5 (30:8)
13 0,65 473,0 (23,00 337,3 (26,2)
Equivalencia de la adaptacion portuguesa 18 0,50 550,7 (22,6) 456,6 (30,9)
23 0,49 783,8 (32,1) 471,0 (32,1)
La segunda hipétesis se contrasto con el analisis factorial confi (Z)E 0.85 037 gg'g ggg gggg ggg;
matorio multimuestra (tabla 1). La linea base fue el mofg)cel 09 066 2806 (12:8) 2205 (15:3)
mismo que eTr pero aplicado con las dos muestras. El motiglo 14 0,39 540,8 (20,5) 370,5 (23,1)
imponia que la saturacién de los items en los factores de las d| 19 0,66 230,1(10,0) 133,0 (09,9)
muestras era idéntica, probando si alglin elemento tenia una impq 24 0,75 288,9 (14,3) 210,4 (16,3)
tancia relativa diferente para alguna de las dos versiones. Como (2)2 0.78 049 ;23; Eggg; 321'2 (((2)22)
decremento de CFl en términos absolutos fue menor deATE1H 10 030 9521(359) 11770 (72}
-0,0047) se mantuvo la hipétesis nula de la equivalencia entre I 15 062  470,1(20,8) 180,1 (15,8)
dos modelos, indicando que la saturacion factorial de los itemsnod 20 0,66  377,2(17,8) 2974 (21,0)
feria entre las dos muestras. En el siguiente motiglcse fijaron 25 038  844,3(325) 8135 (50,6)
ademas las varianzas y covarianzas de los cinco factores imponis 30 074 3055(162) 1404 (134)
do que los factores tuvieran la misma importancia relativa entre ellg Varianzas y covarianzas factorialesdorrelaciones
y siguieran el mismo patron relacional; en este paso el decremen
de CFI tampoco fue significativdCFI= -0,0052), pudiéndose ga- | Profesionalfl 1703 (9.5)  [0.34] (0,13] (0,34] [0,41]
rantizar este segundo supuesto de invarianza. Por dltimo, en el m _SociakF2 —179.2(66) 3284 (149) [0.17] (0.36] 0:43]
deloTr; también se fijaron las varianzas de error de los items, par Eg‘;]ci'ﬁ:ﬁ"#ia i;; Eig; ggg g}& 1?:; ((i%;)) [;)%?21(12,7) %géﬂ
comprobar que los errores de medida no afectaban diferencialmer]  rgico:Fs 655(56) 960(7.9) 277(52) 381 (46) 1520 (145)

a las dos versiones, y el decremento que se obk@l£ -0,0326)

no permitié garantizar esta invarianza. En la tabla 2 se presentan | Errores E16-26 E12.22 E1g-23 Eo4-14 E10-25

paradmetros estimados y su error tipico de estimacion. Espafia [0.27] [0.25] [0.28] [0.39] [0.66]
Portugal [0,49] [0,27] [0,39] [0,24] [0,67]

Consistencia interna Nota: todos los pardmetros estimados son estadisticamente significativos 9ed81,

=

excepto la covarianza enff8y F4 (p= 0,002). En este analisis se invirtieron previamente
La consistencia interna para el total de la escala fue 0,85 en E los items negativos (3, 4, 8, 12, 13, 14, 18, 22, 23y 28), en los cuales una puntuacipn ma-
pafia y 0,87 en Portugal; en Profesional, 0,88 y 0,87; Social, 0,7 Y* indicaba menor autoconcepto
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rejas de items. Por otra parte, la adaptacion portuguesa del AR3004), no presenta efectos de método producidos por los items ne-
cumple con el requisito de que los items miden las mismas digativos del cuestionario. En general, todos los resultados coinciden
mensiones que la original espafiola, en el sentido de que la impozen los obtenidos anteriormente con una muestra de espafioles de
tancia relativa de cada item en el factor que esté tedricamente asidjversas edades (Tomas y Oliver, 2004).
nado es la misma, que los cinco factores tienen una importancia Aunque se ha comprobado que las distribuciones de los items
relativa equivalente y que guardan el mismo patron relacional. Sison generalmente asimétricas, los autores emplean una escala muy
embargo, no se ha podido garantizar que la fiabilidad de cada uramplia (entre 1 y 99) para solucionar de raiz el problema de la dis-
de los items que componen el cuestionario sea equivalente, al merfiminabilidad en la parte alta de las dimensiones, y también han
nos en este caso, donde las escalas de respuesta eran de partidaatiemado las cinco escalas considerando explicitamente el error ti-
ferentes para la version portuguesa. En consecuencia, hay que c@ico de medida para asegurar la discriminalidad real de las puntua-
cluir que la segunda hipoétesis del trabajo, la equivalencia de laiones normativas. Este aspecto también es importante para reco-
version portuguesa, se confirma para dos de los tres supuestos mendar la aplicacion de la version espafiola de este instrumento en
invarianza analizados. las areas de la préactica clinica y para la investigacion aplicada y ba-
Estos resultados indican que las cinco dimensiones de este insica. No obstante, hay que sefialar que la versién portuguesa toda-
trumento permiten medir diferentes aspectos del autoconcepto coria no ha sido baremada, suponiendo un inconveniente, fundamen-
el mismo instrumento de medida (Grandmontagne y Fernandetalmente para la aplicacion individual. Por ultimo, se ha constatado
2004) en las dos versiones analizadas, sobre la base tedricameqtee los items presentan una adecuada fiabilidad en términos de con-
organizada que supone el modelo multidimensional del autocorsistencia interna, tanto por factores como en la escala total, lo que
cepto de Shavelson, Hubner y Stanton (1976). Asi, pueden obtéacilita su aplicacion en diferentes contextos (Garcia y Musitu,
nerse medidas sensibles, concretas y ajustadas de cada una de €5889; Tomas y Oliver, 2004). En conclusion, el cuestionario AF5 es
cinco areas en vez de la reducida e inespecifica medida global que instrumento recomendable para medir multidimensionalmente el
proporcionan los modelos unidimensionales (Rosenberg, 196%utoconcepto, especialmente la version espafiola que se encuentra
Wylie, 1979). Por otra parte, la estructura tedrica pentafactorial desomercializada y baremada. Respecto de la adaptacion portuguesa,
AF5, como avalan los resultados del trabajo de Tomas y Olivese puede utilizar con garantias cuando no se requieran baremos.
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