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Estructura Interna de la escala Breve de Ajuste Escolar en adolescentes peruanos
Resumen
El presente estudio breve reporta las características estructurales de la Escala Breve de Ajuste Escolar, medida creada para operacionalizar tres aspectos asociados a la integración del estudiante a la institución escolar: rendimiento académico, expectativas académicas y problemas de adaptación. Los participantes fueron 258 adolescentes escolarizados de Lima Metropolitana. Mediante la estrategia del modelamiento de ecuaciones estructurales, se analizó la estructura interna, la invarianza de algunos de sus parámetros y la confiabilidad. Los resultados confirmaron satisfactoriamente la estructura de tres factores, con cargas factoriales altas pero heterogéneas en uno de los factores. La consistencia interna fue aceptable para propósitos evaluativos grupales. Se discute las implicancias dentro del marco de las limitaciones del estudio breve.
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Preliminary study of the Internal Structure of the Brief School Adjustment Scale in Peruvian Adolescents
Abstract
This brief study reports the structural characteristics of the Brief School Adjustment Scale, a measure of three constructs operationalized of integration of the student to the school system aspects: academic achievement, academic expectations and problems of adaptation. Participants were 258 adolescents from schools in Lima. Through the strategy of structural equation modeling, internal structure, the invariance of some of its parameters and reliability was analyzed. The results confirmed the structure satisfactorily three factors, but heterogeneous high factor loadings on one factor. Internal consistency was acceptable for group evaluation purposes. The implications within the framework of the limitations of short study is discussed.
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El ajuste escolar puede identificarse como una de las expresiones de la adaptación social general que es significativa durante la adolescencia (Rodríguez-Fernández, Drogett, & Revuelta, 2012), y está asociada consistentemente con el autoconcepto académico (Villarreal, Sánchez & Musitu, 2013; Rodríguez-Fernández et al., 2012) y social (Villarreal-Gonzáles, Sánchez-Sosa, Veiga, & Moral, 2011); con el decremento de la violencia escolar (Sánchez-Sosa, Villarreal-González, Musitu, & Martínez, 2010; Villarreal, Sánchez & Musitu, 2013; Villarreal-Gonzáles et al., 2011), y con variables relativamente distales como el funcionamiento familiar (Villarreal et al., 2013). Tal como ha sido operacionalizada en estudios alrededor del mundo (por ejemplo, Farmer, Irvin, Thompson, Hutchins & Leung, 2006; Knyazev, Slobodskaya, Safranova, & Kinsht, 2002; Moral, Sánchez-Sosa, & Villarreal-Gonzáles, 2010), consensualmente se la propone como una conducta multidimensional, con aspectos independientes pero relacionados. Sin embargo, estos aspectos comúnmente no son los mismos en las medidas usadas para operacionarlo, e incluso una definición conceptual es poco frecuente hallarla en tales estudios.
La presente investigación adopta la definición explícita propuesta por Rodríguez-Fernández et al. (2012), consistente en las respuestas de comodidad, adaptación y compromiso con las exigencias y ambiente escolar. En relación a esto, obtener una medida que directamente evalúe el ajuste escolar tiene ventajas para la investigación e intervención psicológica, educativa y social, más aún si está desarrollada en un lenguaje que facilite su evaluación inter-cultural. Asociado con la definición y características presentadas, existe la Escala Breve de Ajuste Escolar (EBAE-10; Moral et al., 2010), aplicable a adolescentes escolarizados y creado en México; no obstante, aparentemente la replicación de sus dimensiones no ha sido corroborada en otros contextos, pues desde la fecha de su creación no se ha hallado otra validación de sus características estructurales internas, como la configuración factorial, magnitud y homogeneidad de las cargas factoriales y la consistencia interna de sus puntajes. Las tres áreas que evalúa son relevantes para comprender el ajuste del adolescente en la institución escolar, y pueden ser generalizables en cuanto su operacionalizacion. Estas se relacionan con la insatisfacción y problemas con los profesores, compañeros y estudios, rendimiento escolar, y expectativas de continuar la educación hasta llegar a los estudios superiores. Por lo tanto, el presente estudio es de naturaleza preliminar, y reporta un avance en la validación estructural del EBAE-10, en adolescentes peruanos.
Método
Participantes
Fueron 258 adolescentes (113 mujeres, 43.8%), todos escolarizados, de una institución educativa pública ubicada en la zona sur de Lima Metropolitana; estimativamente, la población de donde provienen los participantes tiende al nivel socioeconómico medio o menos. La edad promedio fue 14.06 (DE = 1.59; mínimo = 11, máximo = 17), y no hubieron diferencias significativas entre varones y mujeres, t(247) = -.309. En cada institución educativa se muestreó aleatoriamente las aulas correspondientes a cada grado; todo los grados educativos correspondientes al nivel secundario fueron muestreas para recuperar la mayor varianza posible. Los grados muestreados fueron: 1ro (50, 19.4%), 2do (53, 205%), 3ro (48, 18.6), 4to (47, 18.2) y 5to (58, 22.5); la distribución de varones y mujeres en los grados fue similar (ZKolmogorov-Smirnov = .837, p > .05). El nivel de instrucción de los padres tiende a ser predominantemente secundaria o menos para las madres (75.3%) y padres (61.0%). Ninguno de los estudiantes que dejó de firmar el consentimiento informado y o expresaron frecuentes conductas irrelevantes al responder, por lo tanto ninguno fue excluido de la muestra. En las instituciones educativas, los directores también aprobaron los procedimientos aplicados en la presente investigación.
Instrumento
Escala Breve de ajuste Escolar (Moral et al., 2010). Instrumento multidimensional de autorreporte de diez ítems, creado para operacionalizar el ajuste escolar en el estudio de los autores. Evalúa problemas de adaptación escolar (cinco ítems), expectativas académicas (dos ítems) y rendimiento académico (tres ítems). Los ítems se presentan como variables ordinales de seis puntos (desde completamente en desacuerdo hasta completamente de acuerdo). Los puntajes se obtienen en las tres subescalas por la suma simple de los ítems en sus subescalas.
Procedimiento
La aplicación se hizo mediante un procedimiento estandarizado en que se enfatizó la respuesta honesta, el anonimato, y la orientación concentrada de las lectura a los ítems. Se hizo en el horario regular de clases, en las mismas aulas de los estudiantes; en cada aula, entre tres y cuatro asistentes previamente entrenados se encargaron de la aplicación. Respecto al procedimiento estadístico, se aplicó un análisis factorial confirmatorio dentro del marco de la metodología de ecuaciones estructurales (SEM; Brown, 2006) para evaluar diferentes modelos de medición del EBAE10. Se usó la función de máxima verosimilitud con ajuste para mitigar el efecto de la no normalidad de los ítems (SB-2; Satorra & Bentler, 1994). Las especificaciones previas fueron que cada ítem cargaba en un solo factor, el escalamiento se aplicó a la varianza de cada factor, y se estimó libremente las cargas factoriales y residuales de los ítems. Para desatenuar el impacto de usar variables categóricas en el análisis y su exceso de curtosis o asimetría distribucional (Holgado-Tello, Chacón-Moscoso, Barbero-García, & Vila-Abad, 2010), se usaron correlaciones policóricas. La magnitud del ajuste fue estimado mediante el CFI (≥ .95), RMSEA (≤ .05) y sus intervalos de confianza (90%), SRMR (≤ .05), y el índice de Akaike (AIC; Akaike, 1987); para éste último, los modelos que muestren comparativamente menor AIC, son preferidos. Para examinar con más rigurosidad la varianza de los ítems, se aplicó un modelo bifactor incompleto (Chen, West, & Sousa, 2006) a los ítems de los factores F1 (Rendimiento Escolar) y F2 (Expectativas de ir a la universidad), dado que estos aparecieron fusionados en uno de los modelos evaluados por Moral et al. El análisis final consistió en evaluar la invarianza de medición, desde una perspectiva entre-grupos e intra-grupos (Brown, 2006); en la primera se probó la invarianza métrica con los datos de Moral et al; y en el segundo, se evaluó la similaridad métrica de los ítems dentro de su propio factor.
Resultados
Análisis preliminar
En general, se observa que los ítems tienden a estar agrupados entre las opciones 4 (Ligeramente de acuerdo) y 6 (Completamente de acuerdo), y 1 (Completamente en desacuerdo) y 2 (Bastante en desacuerdo), sugiriendo moderadas o fuertes distribuciones asimétricas negativas y positivas, respectivamente (Tabla 1). Sin embargo, los ítems distribucionalmente muestran variadas intensidades de asimetría y curtosis, y ninguna de ellas es aparentemente estadísticamente normal. Los ítems más intensos fueron aquellos de contenido negativamente orientados hacia el ajuste escolar (ítems 6, 7, 8, 9 y 10). Estas características distribucionales se mantienen, en general, para varones y mujeres de manera similar, pues al aplicar la prueba Kolmogorov-Smirnov para dos distribuciones independientes, esta varió entre .322 (p = 1.000) y 1.396 (p = 0.04), y no presentaron suficiente evidencia para que indiquen importantes diferencias.
Tabla 1
Correlaciones policóricas entre los ítems del EBAE-10
	
	EBAE1
	EBAE2
	EBAE5
	EBAE3
	EBAE4
	EBAE6
	EBAE7
	EBAE8
	EBAE9
	EBAE10

	EBAE1
	 1.000
	
	
	
	
	
	
	
	
	

	EBAE2
	 .459
	 1.000
	
	
	
	
	
	
	
	

	EBAE3
	 .557
	 .430
	 1.000
	
	
	
	
	
	
	

	EBAE4
	 .298
	 .230
	 .280
	 1.000
	
	
	
	
	
	

	EBAE5
	 .240
	 .185
	 .225
	 .727
	 1.000
	
	
	
	
	

	EBAE6
	-.103
	-.079
	-.096
	-.290
	-.234
	1.000
	
	
	
	

	EBAE7
	-.079
	-.061
	-.074
	-.222
	-.178
	.321
	1.000
	
	
	

	EBAE8
	-.144
	-.111
	-.135
	-.407
	-.327
	.589
	.450
	1.000
	
	

	EBAE9
	-.131
	-.101
	-.123
	-.371
	-.298
	.537
	.410
	.753
	1.000
	

	EBAE10
	-.069
	-.053
	-.064
	-.194
	-.156
	.281
	.215
	.394
	.359
	1.000

	
	
	
	
	
	
	
	
	
	
	

	M
	4.453
	4.105
	4.151
	5.585
	5.295
	2.147
	1.981
	1.740
	1.853
	2.132

	DE
	1.021
	1.167
	1.053
	1.030
	1.196
	1.381
	1.264
	1.262
	1.248
	1.328

	As
	-.492
	-.501
	-.588
	-3.085
	-1.961
	1.009
	1.189
	1.950
	1.588
	.940

	SSI
	-.236
	-.184
	-.265
	-1.454
	-.685
	.265
	.372
	.612
	.510
	.267

	Cu
	.899
	.635
	1.229
	9.729
	3.515
	.006
	.725
	3.330
	1.930
	-.096


Nota. SSI: índice estandarizado de asimetría. As: coeficiente de asimetría. Cu: coeficiente de curtosis.
Análisis factorial confirmatorio
Ajuste de modelos. Los resultados señalaron que, el modelo M1 (unidimensional) y M2 (bidimensional) fueron claramente insatisfactorios pues todos sus índices de ajuste no cumplieron los criterios elegidos (Tabla 2). De acuerdo al marco del estudio original (Moral et al., 2010), aparentemente se requirió modelar más variables latentes para explicar mejor la varianza de los ítems, pues el cambio del SB-2 entre el modelo de una sola dimensión (M1) y de dos dimensiones (M2) fue sustancialmente grande. El modelo M3 (tres dimensiones oblicuas) fue en general satisfactorio y congruente con planteamiento empírico de Moral et al. (2010), pues el ajuste fue aceptable y el AIC fue significativamente menor comparado con M1 y M2. Sin embargo, la aplicación del modelo bifactor (M4) produjo comparativamente mejores indicadores de ajuste, aunque su diferencia con el M3 no parece grande. La introducción del factor general (Fg) modificó la magnitud de algunas cargas factoriales de los factores específicos (F1, F2 y F3). Finalmente, la decisión de aceptar los modelos con mejor ajuste (M3 y M4) no pudo ser únicamente respaldada por el ajuste estadístico de estos modelos, sino también por su interpretación conceptual. En este sentido, el factor general no parecía completamente definido por todos sus ítems, y la magnitud de las mismas no era consistentemente fuerte en comparación con sus factores específicos (Reise, Scheines, Widaman, & Haviland, 2013); adicionalmente, la interpretación del Fg con estas características podría no ser replicable. Por lo tanto, se decidió retener el modelo M3 para los siguientes análisis. Una vez identificado el modelo de medición para el instrumento, se evaluó la especificación de potenciales errores correlacionados; para ello, se observaron los índices de modificación y la racionalidad teórica de los mismos. Estos no arrojaron resultados que pudieron considerarse sustanciales para ser aplicados en los presentes datos, y por lo tanto fueron descartadas alguna especificación adicional para mejorar el modelo.
En la Tabla 3, aparecen los parámetros de los ítems relevantes a las cargas factoriales y comunalidades. En el modelo M3, excepto un ítem de F3, el resto de las cargas factoriales supera el valor 0.45, y en general pueden considerarse de moderada o fuerte magnitud. Se observa que las cargas factoriales tienden ser parecidas, especialmente en los factores F1 y F2, y menos homogéneas en el factor F3. Por otro lado, las cargas estructurales, correspondientes a las relaciones entre los ítems con los factores que no les corresponden (Graham, Guthrie, & Thompson, 2003; Thompson, 1997), sugirieron que cada ítem está más fuertemente asociado a su propio factor. También se observa que la varianza explicada promedio de cada factor (Fornell, & Lacker, 1981) es aceptable pues está alrededor de .50.
Tabla 2
Resultado del ajuste de modelos de medición para el EBAE-10
	Modelos
	SB-2
(gl)
	CFI
	RMSEA
(IC 90%)
	SRMR
	AIC

	M1
	267.353 (35)
	.741
	.161
(.143, .178)
	.157
	197.354

	M2
	136.283 (35)
	.887
	.106
(.087, .125)
	.178
	66.283

	M3
	65.075
(32)
	.963
	.063
(.041, .085)
	.088
	1.076

	M4
	48.096
(27)
	.976
	.055
(.028, .080)
	.082
	-5.903


Nota. M1: unidimensional. M2: dos factores oblicuos. M3: tres factores oblicuos. M4: bifactor incompleto.
Tabla 3
Cargas factoriales y estructurales de dos modelos evaluados del EBAE-10
	
	M3 (oblicuo)
	
	M4 (Bifactor incompleto)

	
	F1
	F2
	F3
	h2
	
	Fg
	F1
	F2
	F3
	h2

	EBAE1 
	.770
	.313
	-.158
	.593
	
	.360
	.647
	
	
	.548

	EBAE2 
	.595
	.242
	-.122
	.355
	
	.394
	.453
	
	
	.361

	EBAE5 
	.723
	.294
	-.149
	.522
	
	.286
	.718
	
	
	.598

	EBAE3 
	.387
	.951
	-.448
	.904
	
	.748
	
	.427
	
	.742

	EBAE4 
	.311
	.765
	-.360
	.585
	
	.948
	
	.042
	
	.900

	EBAE6 
	-.133
	-.305
	.649
	.421
	
	
	
	
	.648
	.420

	EBAE7 
	-.102
	-.233
	.495
	.245
	
	
	
	
	.493
	.243

	EBAE8 
	-.187
	-.248
	.908
	.825
	
	
	
	
	.918
	.843

	EBAE9 
	-.170
	-.390
	.828
	.686
	
	
	
	
	.821
	.674

	EBAE10
	-.089
	-.204
	.433
	.188
	
	
	
	
	
	

	Correlación
	
	
	
	
	
	
	
	
	
	

	  F1
	1
	
	
	
	
	  F1
	-
	-
	-.092
	

	  F2
	.407
	1
	
	
	
	  F2
	-
	-
	-.653
	

	  F3
	-.206
	-.471
	1
	
	
	  F3
	-
	-
	-
	

	
	
	
	
	
	
	
	
	
	
	

	M
	12.70
	10.87
	9.85
	
	
	
	
	
	
	

	DE
	2.626
	1.991
	4.410
	
	
	
	
	
	
	


Nota. En cursiva, cargas factoriales. Sin cursiva: cargas estructurales. F1: rendimiento académico. F2: expectativas académicas. F3: Problemas de integración escolar. Fg: factor general parcial. : correlación inter-factorial.
Invarianza de medición. Se probaron dos formas de invarianza de medición, de tipo entre-grupos e intragrupos (Brown, 2006). En la primera, se verificó la invarianza métrica, y para ello se tomó como criterio externo la especificación métrica correspondiente a las cargas patrón presentada en la Tabla 1 de Moral et al., (2010). Esta información sirvió para fijar las cargas factoriales y comparar su ajuste frente al del modelo M3. El resultado del ajuste fue moderadamente satisfactorio (SB-2 = 92.669 [gl = 39], CFI = 0.94; RMSEA = 0.073, IC 90% = .054, .092; SRMR = 0.083, AIC = 4.669). Pero respecto a la discrepancia usando CFI, el ajuste no es satisfactorio pues la diferencia obtenida (CFI = 0.03) se superó el criterio de CFI > 0.01 (Cheung & Rensvold, 2002), Por otro lado, en la invarianza intra-grupo se verificó el incumplimiento del modelo tau-equivalente, pues la falta de ajuste fue aún más grande comparada con el anterior resultado, SB-2 = 111.296 [gl = 39], CFI = 0.91; RMSEA = 0.085, IC 90% = .066, .0103; SRMR = 0.087, AIC = 39.296), CFI = 0.06.
Confiabilidad
Mediante el coeficiente α, la consistencia interna para los factores F1 (rendimiento académico), F2 (expectativas académicas) y F3 (Problemas de integración escolar) fue .736, .744 y .709, respectivamente. Sin embargo, mediante el coeficiente  (McDonald, 1999), las estimaciones fueron .740, .852 y .800, respectivamente. Las diferencias correspondientes a los factores F2 y F3 se relacionan con el incumplimiento del modelo tau-equivalente de sus ítems, el cual tiende a producir coeficientes α infraestimados cuando las cargas factoriales no son iguales entre sí (Feldt & Brennan, 1989; Gu, Little, & Kingston, 2013). El error estándar de medición (EEM) de F1, F2 y F3, calculados con el coeficiente  y la desviación estándar de (DE) sus puntajes observados (Tabla 2), fueron 1.339, .766 y 1.972. Excepto la escala F1, el resto está debajo del criterio EEM < DE/2 (Wuang, & Huang, 2012; Wyrwich, Nienaber, Tierney, & Wolinsky, 1999) en la identificación de la variación por error de los puntajes individuales de los sujetos.
Discusión
Los resultados de la validación de EBAE10 en un grupo de participantes cultural y sociopolíticamente diferentes, indica que la estructura interna puede generalizarse más allá de la validación inicial en adolescentes mexicanos, reportado en Moral et al. (2010). En el examen de la invarianza adicionalmente se reveló que el instrumento puede ser caracterizado por la desigualdad de las cargas factoriales, en que las diferencias tuvieron significancia estadística y práctica. Observando el patrón de cargas es aparente que esta heterogeneidad de sus magnitudes debe provenir principalmente de solo una de sus subescalas, es decir en Integración Escolar, mientras que el resto son relativamente similares. Esta característica tiene algunas implicaciones: primero, que aunque la configuración de la estructura de los ítems es la misma (mismo número de constructos e ítems en ellos) la importancia de cada ítem para definirlo no es la misma entre la muestra mexicana y peruana. La diferente magnitud de las cargas factoriales detectado por la invarianza entregrupos tuvo variaciones de significancia práctica, y por lo tanto puede definirse la presencia de una invarianza de tipo parcial (Brown, 2006). Un examen más minucioso de los factores asociados a esto requiere investigaciones adicionales. En segundo lugar, la heterogeneidad de las cargas en alguno de los factores (F3, problemas de integración escolar) indica que su puntaje observado debe ser interpretada con más ponderación en algunos ítems (8 y 9) asociados a la reacción percibida de los compañeros hacia el sujeto; segundo, que los ítems que contribuyen con menor influencia al puntaje son los ítems 7 y 10, asociados con la satisfacción con la institución y profesor. En tercer lugar, la confiabilidad por consistencia interna parecería ser mejor estimada por coeficientes congenéricos, en que no se requiere la similaridad de las cargas factoriales (Gu et al., 2013) y los usuarios e investigadores deben tomar esto en cuenta para obtener coeficientes y error estándar de medición menos sesgados. El coeficiente  (McDonald, 1999) es una opción recomendable para afrontar este problema, pero requiere estimaciones de las cargas factoriales. Otras opciones basadas en la estimación directa desde los datos, y que no exigen un modelamiento factorial, es el coeficiente de Gilmer y Feldt (Feldt, 1975; Gilmer, & Feldt, 1983), Feldt y Brennan (1989), y Raju (1977). Estas opciones analíticas reducen usualmente la infraestimación de la confiabilidad en las situaciones que el coeficiente. 
Otros aspectos de la validez no han sido considerados en esta investigación, como las relaciones convergentes y divergentes con otros constructos, o la validez incremental con medidas de bienestar general y rendimiento académico efectivo, por ejemplo. Las diferencias entre grupos (p.ej., de acuerdo al sexo, edad, nivel socioeconómico y estructura familiar, entre otros) también requieren ser examinados; pero condicional a estas comparaciones, se deberán evaluar varios niveles de invarianza para asegurar que estas diferencias no sean consecuencia de problemas métricos (Brown, 2006; Cheung & Rensvold, 2002) Por lo tanto, estos aspectos forman parte de las limitaciones de este estudio preliminar de validación del EBAE10.
Los resultados obtenidos, en conclusión, justifican la continuidad en la investigación de la características de medición del EBAE10, que debe comprender los puntos señalas anteriormente adicionalmente, su extensión parsimoniosa puede motivar su uso no solo en aplicaciones de investigación, sino también en el contexto profesional, pues la magnitud de los coeficientes de consistencia interna sugieren una moderada, pero aún satisfactoria, reducción del error de medición.
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