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En este trabajo se presentan las equivalencias entre las saturaciones factoriales en el
andlisis de un factor comiin sobre la matriz de correlaciones tetracéricas y los indices de dis-
criminacién y de dificultad en el modelo logistico de dos pardmetros en la TRL Dichas equi-

valencias se ilustran con un ejemplo numérico.
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Some relations between the one common factor model and the two parameter logistic
model. The equivalence among factorial loadings in the one common factor model over the
tetrachoric correlations matrix and discrimination and difficulty indexes in the two parameter
logistic model are presented in this work. The relationships are illustrated with a numerical

example.
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De acuerdo con las teorias de Kuhn
(1970), una de las caracteristicas que debe
poseer una disciplina para alcanzar su es-
tado paradigmaético es la de que exista un
acuerdo generalizado en la terminologia
que utilizan los investigadores dedicados a
su estudio. Es bien sabido que en Psicologia
aun no se ha alcanzado tal deseable estado
de cosas y, dentro de ella, las dreas dedica-
das al estudio de la medida no constituyen
tampoco una excepcion.

Los diversos modelos de medicién en
Psicologfa, suelen surgir como respuesta a
un problema concreto (p. ¢j. la medida de la
capacidad o de las actitudes) y desde mar-
cos tedricos a veces bastante lejanos. En
muchos casos, tanto los problemas como las
soluciones son bastante similares y los mo-
delos guardan estrechas relaciones entre
ellos, sin embargo, al utilizar distinta termi-
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nologia, la bisqueda de tales relaciones
puede resultar bastante dificultosa.

En este trabajo trataremos de mostrar
las relaciones existentes, tanto a nivel con-
ceptual como matemético, entre dos mode-
los de notable importancia en la teoria de
los tests: el modelo de un factor comiin de
Spearman y el modelo logistico de dos pa-
rametros perteneciente a la teoria de res-
puesta a los items. De acuerdo con una
serie de autores (p. ej. Lord, 1980; Wainer
y Messick, 1983; Takane y de Leeuw,
1987), se trata de dos modelos que surgen
de una distinta tradicién pero que se ocupan
de unos tipos de datos muy similares y que
guardan estrechas relaciones entre si.

Por supuesto, existen una serie de pu-
blicaciones que se han ocupado ya del
tema. Sin embargo, en muchos casos, estos
trabajos se dedican exclusivamente a estu-
diar las relaciones entre los modelos de
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ojiva normal y los modelos de A.F. desarro-
1lados por el grupo de Uppsala para el caso
especial de variables dicotémicas. (Ver Ch-
ristoffersson, 1975 y Muthén, 1982 para
una revisién general de estos modelos).
Adicionalmente, muchos de estos trabajos
se ocupan de aspectos muy especificos, re-
lacionados principalmente con métodos de
estimacidn de pardmetros. El presente tra-
bajo, en cambio, pretende dar una visién
mds general, mds simple y mds aplicada,
apoyédndose en un conjunto de datos obteni-
dos en la adaptacién de una escala de tem-
peramento.

ORIGEN: BREVE REVISION
HISTORICA Y SITUACION ACTUAL

Como es bien conocido, el modelo del
anélisis factorial (AF en adelante) se ori-
gina a principios de siglo con un famoso
trabajo de Spearman (1904), en el que este
autor proponfa un método para verificar su
hipétesis acerca de la estructura de la inte-
ligencia. Desde el punto de vista psicomé-
trico, el modelo estaba disefiado para traba-
jar con puntuaciones totales de tests y, para
este tipo de datos, bastantes autores opinan
que sigue siendo en la actualidad un método
muy apropiado. (ver p. ej. Carroll, 1978; o
McDonald, 1981). Este dltimo autor, llega
aun més lejos al afirmar que se trata del
dnico modelo que los psicometras entien-
den lo suficientemente bien como para ga-
rantizar su buen funcionamiento en situa-
ciones practicas (McDonald, 1982).

Cuando en la evolucién de la teoria del
test, la escala fue dejando paso al item
como unidad de andlisis, algunos investiga-
dores trataron de incorporar la metodologia
del AF al andlisis de ftems. En la década de
los 40 fue quizas Lawley el principal autor
que traté de relacionar y desarrollar simul-
tdneamente ambos modelos de andlisis.

Sin embargo, en aquella época la
mayor parte de los reactivos eran de tipo di-
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cotémico y, aparte de que para este tipo de
variables el A.F. no puede ser legitima-
mente utilizado (ver McDonald 1985 para
una explicacién simple), su utilizacién pa-
recia dar lugar a resultados distorsionados.

La inadecuacién del modelo llevo a
dos planteamientos distintos. Por una parte,
algunos investigadores plantearon el con-
cepto de los "factores de dificultad" y se
preocuparon por la bisqueda del indicador
de asociacién apropiado en el caso de varia-
bies dicotémicas. Por otra parte, autores
més radicales consideraron simplemente
que el AF era un modelo inadecuado para
este tipo de variables y que, en su lugar, de-
bian plantearse modelos alternativos para €l
andlisis de {tems binarios (Guttman, 1950).

Esta dltima postura fue defendida por
autores cuya linea de investigacién estaba
vinculada a la medicién de actitudes, los
cuales propusieron los conocidos modelos
del escalograma perfecto (Guttman, 1950) y
del andlisis de la estructura latente (Lazars-
feld, 1950). Adn cuando la actualmente de-
nominada "Teor{a de Respuesta a los Items"
tiene también otras raices, lo cierto es que
estos dltimos modelos constituyen una de
sus bases mds importantes.

Desde este resumen, quizds excesiva-
mente simplista, se perfila por una parte,
una tradicién "factorialista", ligada princi-
palmente a la Psicologia Diferencial y unos
modelos alternativos que surgen vinculados
a otras areas tales como la Psicologia So-
cial. Ain cuando las semejanzas entre estos
modelos son mucho mayores que sus dife-
rencias,(lo cual es actualmente reconocido
por la préctica totalidad de los autores en
ambas tradiciones), la distinta terminologia
utilizada propicia un cierto distanciamiento
como hemos comentado al principio del ar-
ticulo.

Antes de tratar de las relaciones entre
el andlisis de factor comtin aplicado a items
binarios y el modelo logistico de dos pard-
metros puede ser necesario tratar de sinteti-
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zar las posturas actualmente adoptadas
desde el andlisis factorial.

a) En muchos casos se analiza directa-
mente mediante AF la matriz de correlacio-
nes producto-momento (coeficientes phi)
considerando que, aunque el modelo no sea
legitimo, las distorsiones que se producirdn
en el caso de que p se mueva en ¢l rango
0.2 - 0.8 serdn de poca importancia.

b) Es también frecuente considerar que
las dicotomfas constituyen una categoriza-
cién artificial de un continuo de respuesta
subyacente. En este caso, el modelo AF
serfa aplicable legitimamente a dichas va-
riables continuas. Dado que la correlacién
tetracorica es el estimador de la correlacién
producto-momento entre variables artifi-
cialmente dicotomizadas, la prictica habi-
tual consiste en llevar a cabo el andlisis
sobre la matriz de r-tetracéricas.

c) Bajo este mismo supuesto se desa-
rrollan modelos de AF destinados al andli-
sis de variables categdricas. En la misma
forma que en el caso anterior, estos mode-
los pretenden obtener las saturaciones de
las variables continuas subyacentes a las di-
cotomfas en los factores. Los principales re-
presentantes de este enfoque son Muthén y
Christoffersson.

d) Otra perspectiva se basa en la con-
sideracién de que, mientras que el factor o
variable latente constituye un continuo ili-
mitado, la dicotomf{a tiene un rango de va-
lores de frecuencia relativa necesariamente
limitado entre cero y uno, por lo que, inevi-
tablemente, en muchos casos las relaciones
entre ambas serdn no lineales. Desde esta
postura se considera que la funcién logis-
tica constituye una buena aproximacién a
las regresidén item-factor y se desarrollan
modelos factoriales de tipo polinomial en
los que se obtengan curvas similares a las
logisticas. El principal representante de esta
postura es McDonald (1967,1981, 1982).

Merece la pena destacar que, en la
préctica, las estimaciones factoriales obte-
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nidas desde las tres dltimas perspectivas re-
sultan ser todas ellas muy similares (McDo-
nald, 1982; Takane y de Leeuw, 1987).

En el trabajo que aqui se expone es la se-
gunda de estas posturas la que se toma en con-
sideracion al estudiar las equivalencias entre el
modelo factorial y el modelo logistico.

RELACION ENTRE LOS
MODELOS ESTRUCTURALES

El modelo estructural de un factor
comun, desarrollado inicialmente por Spe-
arman (1904) puede escribirse en la forma:

xi=x+10i+e
1
Donde:
xi: es la puntuacién observada del individuo
"i" en la variable "x"
X: es la media de la variable "x"
es la saturacion (coeficiente de regre-
sién) de la variable "x" en el factor
comin
0;: es la puntuacién del sujeto "i" en el fac-
tor comin o variable latente. El modelo
supone que estas puntuaciones factoria-
les se distribuyen normalmente con
media cero y varianza uno
e: es el término de error, es decir, la parte de
la puntuacién observada que no puede ex-
plicarse por la influencia del factor.

—

Sobre los términos de error se realizan
los habituales supuestos restrictivos que
simplifican el modelo. Se asume que son
independientes, tanto del factor como entre
si, y que se distribuyen con media cero.

Por ultimo, el modelo considera que las
distribuciones marginales, tanto de las va-
riables observables como del factor, son
normales. Adicionalmente se asume que las
variables observables se distribuyen conjun-
tamente en forma normal multivariada.

Bajo estos supuestos, para un nivel fijo
en el factor xi, las puntuaciones observadas
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en la variable x se espera tengan la si-
guiente media:

X/0i=x+ 10i @

Es decir, la media en la variable x con-
dicionada al nivel xi en el factor, se espera
igual a la media general més el producto de
la saturacién por el nivel fijo en el factor,
ya que la media esperada en los errores es
cero.

En el caso de que x sea un item dico-
témico, entonces la media condicionada a
un nivel fijo en el factor equivale, como es
sabido, a la frecuencia relativa de aciertos
en este ftem bajo este nivel. Esta frecuencia
relativa puede interpretarse como la proba-
bilidad de acertar el {tem, condicionada a
un valor fijo en la variable latente, es decir:

P(x=1/00)=x+16i

En el modelo logfstico de dos pardme-
tros, esta probabilidad condicionada viene
dada por:

eDax (01 — bx)

P(x=1/00) = |+ oDax (81 - bY)

C))
Donde:

D (1.7): es una constante utilizada para
aproximar el modelo logistico al mo-
delo de ojiva normal

bx:es el indice de dificultad del item. Se
define como en nivel en el rasgo latente
que corresponde al punto donde la fun-
cion logistica tiene pendiente méxima.
Es ficilmente demostrable que, en este
modelo, dicho punto corresponde a p=q
=0.5

ax: es el indice de discriminacién del item.
Puede definirse como la pendiente de la
recta tangente a la funcién en el punto en
que dicha pendiente es méxima (es decir

p=q).
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Para facilitar la equiparacién entre (3) y
(4), supondremos que en ambos modelos el
factor o variable latente se distribuird en
forma normal con media cero y varianza uno.
Es quizds este hecho el que permite una
mayor distincién entre ellos, ya que en el mo-
delo factorial, el factor necesariamente debe
distribuirse normalmente en forma tipificada,
mientras que en los modelos de la TRI no es
imprescindible asumir la normalidad de la
distribucién de x (aunque puede ser conve-
niente) y, ademds, la métrica de x resulta en
principio indeterminada. Esto nos lievaria a
considerar que (4) es un modelo mas general
que (3) (Lord, 1980).

RELACIONES ENTRE LOS
PARAMETROS DE AMBOS MODELOS

Para derivar las relaciones existente
entre los pardmetros de (3) y (4), seguiremos
el desarrollo general que se lleva a cabo en
Lord y Novick (1968, pp 377-378) y Lord
(1980, pp 31-34). En estos trabajos se rela-
cionan los pardmetros del modelo de ojiva
normal con los indicadores habituales en el
andlisis convencional de {tems desde la teoria
clasica del test. Sin embargo, la linea general
de razonamiento se adapta con facilidad a las
relaciones que intentamos obtener aqui.

Consideremos en principio un item di-
cotomico "x". Supongamos que la puntua-
cién en dicho {tem es una dicotomizacién
artificial y que, bajo la respuesta puntuada,
subyace una variable de respuesta "y" con-
tinua y normalmente distribuida con media
cero y varianza uno. Definamos un umbral
"u" en la variable de respuesta tal que:

Si

y>u=x=1
En otro caso
x=0

Como hemos comentado antes, si "y"
es continua, el modelo factorial puede apli-
carse legitimamente y, de acuerdo con (1).
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yi=10i+e 5)

La representacion gréfica de las rela-
ciones hasta ahora expuestas se presenta en
la figura 1

En este grafico, "1", la saturacion fac-
torial, serfa la pendiente de la recta de re-
gresién de "y" sobre "x" , que equivaldria al
coeficiente de correlacién al estar ambas
variables tipificadas.

Si la distribucién condicional de las
puntuaciones en "y" para un valor fijo de "x"
es normal, tal como se representa en la fi-
gura, entonces el valor "zu" correspondiente
a la ordenada que separa "p" (el 4rea subra-
yada en la curva) de "q" , vendrd dado por:

(6)

Donde s. e. es la desviacién de los va-
lores de "y" en torno a la media condicional
(error tipico en terminologia psicométrica).
Como es bien conocido en teoria de la co-
rrelacion, esta desviacion, en el caso de va-

riables tipificadas, se obtiene mediante:

S.€ =41 — 12
Q)

Como hemos visto en (2), "y'"" seria la
media condicional de "y" para el valor fijo
"01". Sustituyendo en (6) por la expresion
equivalente:

Hagamos ahora:

X = (8)

y1 — 12

u
bx = 1 ©

Con un poco de 4dlgebra es ficilmente
demostrable que:
zu = ax (bx - 6i) (10)
Observando de nuevo la figura 1,
puede observarse que el 4rea sombreada "p"
es decir, la probabilidad de acierto condi-
cionada a 61 vendrd dada por:

P(x = 1/0i) = |

oo

u2
dzu

—Zi
ax(bx — 0i) lF ¢
27

Figura 1.
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u A
Y’ /
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Relaciones supuestas entre la variable latente y la variable observable.
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Y, puesto que la distribucién es simé-
trica:

e r—Zu oo ax (0i—bx)
I _'[ %Iax (bx —01i) '[

zu —oo —o0

(12)

De forma que (11) se convierte en la
expresion del modelo de ojiva normal de
dos pardmetros cuyo equivalente logistico
es (4). Como es conocido las diferencias en
las estimaciones en ambos modelos difieren
en menos de .001 (Birnbaum, 1968; Lord,
1980).

En principio pues, las saturaciones en
el modelo factorial y los puntos de corte en
la distribucién de p y q en cada item (es
decir, el valor z que separa la proporcién de
aciertos de la de errores bajo la curva nor-
mal) podrian ser ttiles para predecir cuales
serfan los pardmetros estimados por el mo-
delo logistico. Sin embargo, estas equiva-
lencias sélo pueden darse bajo una serie de
condiciones restrictivas.

De entrada, las equivalencias mostra-
das relacionan el modelo factorial con el
modelo de ojiva normal. Por tanto, las rela-
ciones con el modelo logistico serdn sélo
vélidas en cuanto la distribucién logistica
constituya una buena aproximacién a la
normal (Takane y de Leeuw, 1987).

La exposicion desarrollada en el apar-
tado anterior nos indica la equivalencia
entre la variable latente y un {tem particu-
lar. Sin embargo, tanto en el modelo facto-
rial como en el logistico las estimaciones se
llevan a cabo no para un item, sino para un
vector de items (o, si se prefiere, para una
matriz de sujetos x items). En ambos casos,
para obtener las estimaciones deben hacerse
una serie de supuestos restrictivos. Asi, el
método de méxima verosimilitud en andli-
sis factorial estima las saturaciones bajo el
supuesto de que los {tems se distribuyen
todos ellos en forma normal multivariada y
que la variable latente o factor se distribuye
normalmente con media cero y varianza
uno. Por otra parte, la estimacién maximo
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verosimil marginal en el caso del modelo de
ojiva normal, asume el mismo supuesto res-
pecto a la variable latente y, de esta forma,
la probabilidad conjunta de un vector de
respuestas para todos los sujetos se obtiene
integrando la probabilidad del vector de
respuesta condicionada a un nivel de 6:

P(U/0) = Mp(8)" q(8)' " g(®)

(13)
(donde g(0) es la funcién de densidad) a
través de todos los valores de 0 bajo la
curva normal.

En suma, serd sélo bajo los métodos
de maxima verosimilitud en el andlisis del
factor comtin y de médxima verosimilitud
marginal en el caso del modelo de ojiva
normal, donde se encontraran las equivalen-
cias hasta ahora descritas. La demostracién
formal puede hallarse en Takane y de
Leeuw (1987). Cara a las pretensiones de
este articulo, basta con las razones concep-
tuales: en ambos casos se utiliza el mismo
criterio de estimacién (maxima verosimili-
tud) y, también en ambos casos, los para-
metros de los items se estiman condiciona-
dos al supuesto de que el rasgo latente se
distribuye normalmente con media cero y
varianza uno.

Por tltimo, cabe observar de nuevo que
las relaciones mostradas se refieren al andli-
sis factorial sobre las variables continuas que
supuestamente subyacen a las dicotomias ob-
servadas y no al andlisis factorial sobre las
variables dicotémicas directamente. Dado
que el analisis factorial usualmente se inicia
no sobre la matriz de datos, sino sobre la ma-
triz de correlaciones, las equivalencias se
mantendrdn en cuanto las correlaciones de la
matriz a factorizar sean los estimadores ma-
ximo verosimiles de las correlaciones pro-
ducto momento entre las supuestas variables

subyacentes. Como es sabido dicho estima-

dor maximo verosimil es la correlacidn tetra-
corica (Kendall y Stuart, 1982).
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UN EJEMPLO NUMERICO

Para ilustrar las equivalencias expuestas
en los apartados anteriores, hemos tomado
los datos de una investigacién realizada re-
cientemente en nuestro laboratorio. En este
trabajo se pretendia evaluar la adecuacién del
modelo logfstico de dos pardmetros a los re-
activos de la subescala de impulsividad del
EPI-A en su adaptacién espafiola (Seisdedos,
1973). Dicha subescala se compone de 10
items de los que se seleccionaron 6. El cues-
tionario fue administrado a una muestra de
2483 sujetos (1531 mujeres y 952 hombres).
En relacién al ndmero de {tems, el tamafio
muestral asegura la estabilidad de las estima-
ciones, tanto del modelo factorial como del
modelo logistico.

En una primera etapa se obtuvieron los
estadisticos convencionales en el andlisis de
reactivos. Cara a esta exposicion nos intere-
san unicamente los indices de dificultad que
se presentan en la tabla [

ltems 2 3 4 5 6 10

p 25 19 28 32 39 48

Tabla 1. Indices de dificultad

En una segunda etapa se obtuvo la ma-
triz de correlaciones tetracéricas inter-item
mediante el programa PRELIS (Joreskog y
Sorbom, 1986). El algoritmo de dicho pro-
grama estima r-tetracérica mediante el mé-
todo de maxima verosimilitud. Adicional-
mente, se obtuvieron también ias estimacio-
nes de r-tetracOrica mediante el procedi-
miento en series de potencias propuesto ori-
ginalmente por Pearson, utilizando las 6
primeras potencias. Las estimaciones utili-
zando ambos métodos fueron muy similares
para todos los valores de correlacién.

En una tercera ctapa, las matrices de
correlacién interitem fueron analizadas me-
diante el programa LISREL VI (Joreskog y
Sorbom, 1985) usando la aproximacién del
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andlisis factorial confirmatorio y propo-
niendo un modelo de un solo factor comin.
Como criterio de extraccion se utilizé el de
maxima verosimilitud. Las estimaciones
obtenidas se presentan en la tabla II.

Saturaciones Unicidad
|2 437 .809
13 .850 278
14 945 107
15 .295 913
116 .855 270
110 418 825

Tabla 2. Estimaciones del modelo factorial

En la cuarta etapa se parametrizaron los
items de acuerdo al modelo logistico pro-
puesto. Los pardmetros fueron estimados me-
diante el programa MULTILOG (Thissen,
1986) que utiliza un algoritmo basado en el
criterio de méxima verosimilitud marginal
(Bock y Lieberman, 1970; Bock y Aitkin,
1981; Thissen y Steinberg, 1984). Respecto a
este trabajo, el programa resulta apropiado en
cuanto a que, en primer lugar la estimacion es
maximo verosimil y, en segundo lugar, los pa-
rdmetros se estiman condicionados a que la
variable latente se distribuya normalmente con
media cero y varianza uno en el grupo norma-
tivo. Adicionalmente, recientes estudios de si-
mulacién con este programa parecen indicar
que las estimaciones que proporciona son, ge-
neralmente, estables y precisas (Stone, 1992).

Los resultados de los ajustes se presen-
tan en la tabla III.

En este punto, estamos en condiciones
para verificar las equivalencias entre ambos
modelos, de acuerdo con nuestra anterior
exposicion. Tomemos, por ejemplo, el {tem
2, cuya saturacidn estimada por el modelo
factorial es de .437.

De acuerdo con (8), el indice de discri-
minacién se obtendria por:

.437
a4 = ——— = 0.486

J1 = .4372
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Item Valores estimados
2
. Discriminacién (a) (S.e) 478 (.069)
l. Dificultad (b) (S. ) 1530 (144
3
l. Discriminacién (a) (S. e.) 1.601 (.170)
. Dificultad (b) (S. ) 1,049 (.040)
4
L Discriminacién (a) (S. e.) 3.662 (.952)
L Dificultad (b) (S. e) .595 (.022)
5
l. Discriminacion (a) (S.e) .300 (.060)
I Dificultad (b) (S. e} 1531 (.213)
6
1. Discriminacion (a) (S. e.) 2,018 (.196)
1. Dificultad (b) (S. e) .33 (.025)

10
. Discriminacién (a) (S. e) 453 (.063)
I Dificultad (b) (8. ) .109 (.075)

Chi-cuadrado 823

Tabla 3. Estimaciones del modelo logistico

Mientras que en el ajuste de MULTI-
LOG, el valor estimado es de 0.478

En la misma forma, el indice de difi-
cultad de este item es de 0.25. El valor de z
que separa 0.25 de 0.75 es de u=0.675.

El indice de dificultad vendria dado de
acuerdo con (9) por: 0.675

Siendo el valor estimado en MULTI-
LOG de 1.53.

Los valores esperados desde el modelo
factorial y las estimaciones del modelo lo-
gistico se presentan en la tabla IV.

Observando la ultima tabla, cabe ob-
servar que que los valores esperables desde
el ajuste factorial se ajustan notablemente a

0.675 . . fops
b = = 1.54 las estimaciones del modelo logistico.
0.437 .. . S
Como indicador aproximado del ajuste, la
Item | par Valores esperados Valores estimados
2 a 0.48 0.47
2 b 1.54 1.53
3 a 1.61 1.60
3 b 1.03 1.05
4 a 2.90 366
4 b 061 059
5 a 0.30 0.30
5 b 1.59 1.53
6 a 165 201
6 b 0.33 0.33
10 a 0.45 0.45
10 b 0.10 0.11

Tabla 4. Valores esperados y valores estimados
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correlacion entre columnas es del orden de
.9. Sin embargo, no consideramos necesario
utilizar pruebas para comparar la similitud
de las soluciones.

Es de destacar asimismo, que las distor-
siones mayores se producen en los {ndices de
discriminacién de los ftems 4 y 6. En ambos
casos, estos son los valores de pendiente més
elevados y, asimismo, las estimaciones de
MULTILOG que muestran un error tipico
mds alto, lo cual no resulta en ningiin caso
sorprendente. Podrfamos concluir diciendo
que, en caso de ajustes con poca variabilidad
de error, las relaciones esperadas se cumplen
con bastante aproximacion.

DISCUSION

El estudio de las relaciones de equivalen-
cia entre modelos aparentemente distintos, (al
menos desde el habitual punto de vista del in-
vestigador aplicado), puede resultar de cierta
utilidad general en cuanto a que facilita una
perspectiva més unificadora y justifica la utili-
zacién conjunta de distintas metodologfas.

Mis especificamente, en los estudios
psicométricos en que se ajustan escalas de
acuerdo a los modelos de TRI, es habitual
evaluar previamente la dimensionalidad de
los reactivos mediante andlisis factorial,
antes de proceder al ajuste del modelo. Esto
es asi en cuanto a que la unidimensionali-
dad es un requisito bdsico que deben cum-
plir los items que componen una escala.

Este trabajo puede proporcionar quizés
alguna indicacién acerca de cual puede ser
el andlisis de dimensionalidad apropiado
que se realice previamente a la parametriza-
cién logistica. Por razones que escapan a la

Psicothema, 1993

finalidad del articulo, creemos que el andli-
sis en componentes principales y las habi-
tuales pruebas asociadas (proporcién de va-
rianza asociada) resultan totalmente inapro-
piados en el caso del andlisis de reactivos,
lo que lleva necesariamente al uso de un
modelo de factores comunes.

La eleccién del modelo comentado en
este articulo, sin embargo, tiene también li-
mitaciones. En primer lugar, si los niveles
de dificultad de los reactivos son interme-
dios, es dudoso que la complejidad de la es-
timacién de las tetracéricas justifique esta
alternativa frente al andlisis de la matriz de
coeficientes phi obtenida directamente en
cualquier programa estadistico.

Por otra parte, la utilizacion de estas co-
rrelaciones presenta algunos problemas so-
bradamente conocidos. Dado que la correla-
cidn tetracérica es un estimador de una rela-
cion normal bivariada (no de una distribucién
conjunta normal multivariada), en algunos
casos la matriz obtenida serd no gramiana, lo
que exigird una transformacién que la con-
vierta en semidefinida positiva y posibilite su
factorizacién. Por otra parte, en los casos de
valores extremos en la tabla de contingencias,
los valores obtenidos pueden resultar bastante
distorsionados o bien la convergencia de la
estimacion puede fallar.

En definitiva, cabe considerar que, ain
cuando actualmente, la factorizacién de la
matriz de correlaciones tetracéricas sea una
de las alternativas mds razonables para esti-
mar la dimensionalidad de los ftems antes de
proceder a su parametrizacion logistica, las
limitaciones propias del método hacen dese-
able el avance de los otros modelos alternati-
vos que hemos comentado anteriormente.

411



PERE JOAN FERRANDO PIERA y URBANO LORENZO SEVA

REFERENCIAS

Birnbaum, A. (1968). Some latent trait models
and their use in inferring an examinee's
ability. In Lord, F.M. y Novick, M.R.
Statistical theories of mental tests sco-
res. Massachusetts. Addison-Wesley.

Bock, R.D. y Lieberman, M. (1970). Fitting a res-
ponse model for n dichotomously scored
items. Psychometrika. 35, 179-197.

Bock, R.D. y Aitkin, M. (1981). Marginal maxi-
mum likelihood estimation of item para-
meters: an application of the EM algo-
rithm. Psychometrika. 46, 443-459,

Carroll, J.B. (1978). How shall we study indivi-
dual differences in cognitive abilities?
Intelligence. 2, 87-115

Christoffersson, A. (1975). Factor analysis of dicho-
mized variables. Psychometrika. 40, 1, 5-31.

Guttman, L. (1950). The problem of attitude and
opinion measurement. En Stouffer, S.A.
(ed) Measurement and prediction Vol
IV. Princeton. Princeton Univ. press

Joreskog, K.G. y Sorbom, D. (1985). LISREL
VI: Analysis of linear structural rela-
tionships by the method of maximum li-
kelihood. Moreesville, Ind. Scientific
Software Inc.

Joreskog, K.G. y Sorbom, D. (1986). PRELIS: A
program for multivariate data screening
and data summarization: a preprocessor
Sfor LISREL.Moreesville, Ind. Scientific
Software Inc.

Kendall, M.G. y Stuart, A. (1982). The advanced
theory of statistics. Vol II. London.
Charles Griffin.

Kuhn, T.S. (1970). The structure of scientific
revolutions. Chicago. Univ. Chicago
Press.

Lazarsfeld, P.F. (1950). The logical and mathe-
matical foundation of latent structure
analysis. En Stouffer, S.A. (ed) Measu-
rement and prediction Vol IV. Prince-
ton. Princeton Univ. press

Lord, F.M. (1980). Applications of item response

412

theory to practical testing problems.
Hillsdale. LEA

Lord, F.M. y Novick, M.R. (1968). Statistical
theories of mental tests scores. Massa-
chusetts. Addison-Wesley.

McDonald, R.P. (1967). Non linear factor
analysis. Psychometric monograph n. 15

McDonald, R.P. (1981). Dimensionality of tests
and items. Journal of Mathematical and
Statistical Psychology. 34, 100-107.

McDonald, R.P. (1982). Linear vs. non linear mo-
dels in Item Response Theory. Applied Psy-
chological measurement. 6, 4, 379-396.

McDonald, R.P. (1985). Factor analysis and re-
lated methods. Hillsdale. LEA

Muthén, B. (1982). Some categorical response
models with continuous latent variables.
En Joreskog, K.G. (ed) Systems under
indirect observation part I. Amsterdam.
North Holland.

Seisdedos, N. (1973). Cuestionario de persona-
lidad E.P.1. Madrid. TEA Ediciones.

Spearman, Ch. (1904). General intelligence; ob-
jectively determined and measured.
American Journal of Psychology. 115,
201-292.

Stone, C.A. (1992). Recovery of marginal maxi-
mum likelihood estimates in the two pa-
rameter logistic response model: An
evaluation of MULTILOG. Applied Psy-
chological Measurement. 16, 1, 1-16.

Takane, Y. y de Leeuw, J. (1987). On the rela-
tionship between Item Response Theory
and factor analysis of discretized varia-
bles. Psychometrika. 52, 3, 393-408.

Thissen, D. (1986). MULTILOG user's manual.
Mooresville. Scientific Software

Thissen, D. y Steinberg, L. (1984). A model for
multiple choice items. Psychometrika.
49, 501-519.

Wainer, H. y Messick, S. (1983). Principles of
modern psychological measurement.
Hillsdale. LEA

Psicothema, 1993



