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RESUMEN 

En este trabajo se realiza el análisis de los ítems y se valoran la fiabilidad y
validez de constructo de la escala de 4 ítems Smart de P. Trapnell (1994)
mediante análisis factoriales exploratorio y confirmatorio, procurando confir-
mar la estructura unidimensional descrita en investigaciones previas. Los resul-
tados exploratorios sugieren un solo factor que explica el 74% de la varianza,
con una fiabilidad elevada (0,88). Los ítems presentan índices de discriminación
satisfactorios (>0,62), saturaciones factoriales estadísticamente significativas
(p<0,001) y elevadas (>0,77). Para el análisis confirmatorio se dividió aleato-
riamente el grupo en dos muestras. El modelo unidimensional se encuentra
identificado, los parámetros fueron adecuadamente estimados y validados
mediante análisis confirmatorio multi-grupo. La escala resulta adecuada para
medir la percepción de la capacidad intelectual mediante auto-informe a partir
de la suma de los 4 ítems, de manera eficiente, prácticamente sin sesgo en la dis-
tribución de respuestas.
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INTRODUCCIÓN

Las diferentes conceptualizaciones
de la capacidad intelectual han dado
lugar a diferentes formas de operativi-
zar el constructo. Durante un siglo los
psicólogos han administrado tests
diseñados para medir la inteligencia
general o factor g. El éxito histórico
que ha tenido el CI como pronóstico
de éxito académico y laboral ha con-
tribuido a que este índice sea visto
como la definición operativa de la

inteligencia, especialmente en
Occidente (Paulhus y Harms, 2004;
Sternberg y Kaufman, 1998). Según
Stenberg (2005), las correlaciones
entre el CI y otros tipos de rendimien-
to representan solamente una super-
posición de las competencias requeri-
das para tener éxito en sendas activi-
dades y no una relación intrínseca
entre la inteligencia y otras medidas.
En su opinión, lo que distingue a los
tests de aptitud de otras pruebas de
rendimiento no son los tests propia-
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ABSTRACT

This paper deals with the analysis of the items and valuation of reliability and
construct validity of the four-item Smart scale developed by P. Trapnell (1994),
by running exploratory and confirmatory factor analyses, in an attempt to con-
firm the unidimensional structure described in previous research. Exploratory
results suggest a one-factor model which accounts for the 74% of the variance,
with a reliability of 0,88. The items have satisfactory discrimination indices
(>0,62) and factor loadings are statistically significant (p<0,001) and high
(>0,77). In order to perform the confirmatory analysis the participant group was
split at random into two subgroups. The unidimensional model has been identi-
fied, parameters were adequately estimated and validated by running multi-
group analyses. The scale proved to be an adequate self-report measure of per-
ceived competence by summing the 4 items, with practically no skewness in the
distribution of responses. 
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mente, sino la interpretación que se
hace de las puntuaciones obtenidas en
los mismos. 

Las medidas tradicionales de la
capacidad intelectual han recibido crí-
ticas, como por ejemplo, que el CI no
capta el constructo en toda su exten-
sión (Freeman, 1913; Gardner, 1983;
Sternberg, 1985a). Así comenzó el
interés por desarrollar mediciones
alternativas, como los auto-informes
sobre la propia capacidad o las eva-
luaciones por parte de los pares. Las
investigaciones muestran en general
correlaciones bajas o moderadas entre
las medidas tradicionales y las alter-
nativas, por lo que éstas podrían con-
siderarse buenos predictores, pero no
sustitutos, del rendimiento en pruebas
estandarizadas (Paulhus Lysy y Yik,
1998; Pike, 1996). 

Los factores que afectan estas
correlaciones son diversos: el grado
de solapamiento entre los contenidos
de los instrumentos cuyas medidas se
comparan (Pike, 1995; Sternberg,
2005), el dominio disciplinar específi-
co (Anaya, 1999), el método de medi-
da (Pike, 1995). Asimismo, se han
propuesto distintos argumentos para
explicar las correlaciones moderadas:
una tendencia narcisista a sobredi-
mensionar las aptitudes propias
(Paulhus, 1986); falta de interés
(Campbell y Lavallee, 1993; Paulhus,
1986); empleo de teorías implícitas
para evaluar la propia inteligencia y la
de otros, por oposición a las teorías
explícitas elaboradas por los científi-

cos (Dunning y Cohen, 1992;
Sternberg, 1985b; Sternberg, Conway,
Ketron y Bernstein, 1981). La con-
cepción implícita de “sujeto inteligen-
te” se correspondería con un patrón
organizado de aptitudes, que incluye
las mismas aptitudes que miden los
tests convencionales, pero que ade-
más abarcan el lado práctico de la
inteligencia. Existiría una fracción de
la inteligencia que no es medida por el
CI, que sería detectada tanto por el
sujeto como por sus pares de una
manera sistemática (Sternberg,
1985b; Sternberg et al., 1981). De
hecho, Lysy y Paulhus (1996) encon-
traron que capacidad auto-percibida
es un buen predictor de la inteligencia
evaluada por pares, con independen-
cia del CI. 

En el campo de la investigación
educativa existe un énfasis creciente
por los auto-esquemas de los sujetos
(Graham y Weiner, 1996) y la razón
para ello es la hipótesis de que las per-
cepciones que los sujetos tienen de sí
mismos y de sus capacidades son fuer-
zas vitales para el éxito o el fracaso
(Schunk y Pajares, 2005). En general
las auto-evaluaciones miden un espec-
tro más amplio de resultados, aunque
de manera menos precisa que las medi-
das convencionales (Astin, 1993). 

Numerosas investigaciones sobre
el rendimiento académico han inclui-
do medidas de capacidad auto-infor-
madas (p.e., Anaya, 1999; Bandura,
1993; 1997; Bouffard, 1990; Clifton,
Perry, Adams y Roberts, 2004; Grant
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y Dweck, 2003; Linnenbrink, 2005;
Pajares, 1996a, 1996b; Pajares,
Britner y Valiante, 2000; Pajares y
Krantzler, 1995; Pajares y Miller,
1994; Pike, 1995, 1996; Valentine,
Dubois y Cooper, 2004; Valle,
Cabanach, Núñez, González,
Rodríguez y Piñeiro, 2003; Vrugt,
Oort y Zeeberg, 2002; Zeegers, 2004;
Zusho, Pintrich y Coppola, 2003). Sin
embargo, existen diversas conceptua-
lizaciones y operativizaciones de la
percepción de la aptitud, por lo que
los resultados de las investigaciones
pueden variar según cómo se concep-
tualice el constructo y según qué tipo
de mediciones se efectúen. 

Para Schunk y Pajares (2005) la
existencia de tantos constructos rela-
cionados con la percepción de la
capacidad constituye una “prueba de
la incapacidad en el área para conver-
ger sobre la naturaleza y conceptuali-
zación de la capacidad percibida”
(p.91). El problema no sería la diver-
sidad de conceptualizaciones, puesto
que éstas podrían desempeñar roles
diversos y suministrar información
complementaria, sino que conceptua-
lizaciones razonablemente similares
se operativizan de diversa manera,
tornando muy difícil la comparación
de los resultados. Algunos de los tér-
minos empleados para identificar a
los constructos relacionados con la
percepción de la capacidad se pueden
consultar en Schunk y Pajares (2005). 

Otro problema de los auto-infor-
mes es que si bien son medidas que

cubren el mayor rango de experiencia,
están sujetos a distorsiones por el
sesgo en las respuestas (Gabriel,
Critelli y Ee, 1994; Paulhus et al.,
1998; Paulhus y Harms, 2004; Vance,
Winne y Rigth, 1983).

Dentro de los auto-esquemas, dos
de los más importantes son la auto-efi-
cacia (Bandura, 1993; 1997) y el auto-
concepto (Marsh y Shavelson, 1985;
Shavelson y Bolus, 1982). La primera
comprende unas metas especificadas,
un contexto específico y está orientada
al futuro. El auto-concepto es una
auto-percepción normativa, está
estructurado jerárquicamente y orien-
tado al pasado. Ambos constructos
están relacionados: los estudiantes con
alta auto-eficacia pueden desarrollar
un auto-concepto también alto, y éste
puede conducirlos a enfocar nuevas
tareas de aprendizaje con auto-eficacia
(Pajares y Schunk, 2002). Los dos tie-
nen una naturaleza situacional y tanto
Bandura (1997) como Marsh (1993)
advierten la necesidad de considerar
las condiciones contextuales en las
que se estudia la relación con otras
variables y recomiendan que las medi-
das de auto-percepciones siempre se
correspondan con el índice de rendi-
miento con el cual se han de comparar.
Otras percepciones de la aptitud
(expectativas de resultados, control
percibido, etc.) pueden consultarse en
Schunk y Pajares (2005) y en
Zimmerman (2000).

Se han desarrollado distintas esca-
las para evaluar la percepción sobre la
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propia capacidad. Entre éstas pode-
mos citar: Intellectual efficiency (Ie)
de Gough (1953), Behavior Check
List (BCL) de Sternberg (1988),
Intellect composite de Hogan y
Hogan (1992), Over-Claiming
Questionnaire (OCQ) de Paulhus y
Bruce (1990), Smart de Trapnell
(1994). En algunas investigaciones
también se incluye la evaluación de la
aptitud por parte de los pares, sumi-
nistrándoles a éstos el mismo instru-
mento de medida que a los sujetos
cuya capacidad se desea medir (p.e.,
Lysy y Paulhus, 1996; Pauhus y
Harms, 2004). 

Trapnell (1994) desarrolló una
breve escala de medida indirecta de la
capacidad intelectual auto-atribuida,
de 4 ítems: la escala Smart. Las pre-
guntas no hacen referencia a tareas
particulares, sino que aluden a la
capacidad intelectual general del
alumno, en un contexto académico.
Los ítems están valorados mediante
escalas Likert de 9 puntos. El conteni-
do de los 3 primeros ítems fue diseña-
do con el propósito de atenuar la men-
cionada restricción de rango, tan fre-
cuente en respuestas de auto-evalua-
ción, mediante dos estrategias: 1)
empleando calificativos extremos
(“extremadamente” o “excepcional-
mente”) y 2) trasladando el locus de
evaluación de “yo” a “otros” (“Se me
considera ...” en lugar de “Yo soy ...”).
El cuarto ítem se refiere a las califica-
ciones, bajo el supuesto de que éstas
son indicadores indirectos pero objeti-

vos de las aptitudes intelectuales, que
son recordados fácilmente y que pue-
den ser suministrados por los propios
encuestados de manera precisa.  

Al aplicar el instrumento a 140
estudiantes universitarios de
Psicología el análisis factorial explora-
torio (AFE) arrojó una sola dimensión,
con una fiabilidad de 0,80 (Trapnell,
1994). Los ítems se refieren a la per-
cepción que los sujetos tienen de la
imagen que proyectan en los demás
respecto a su capacidad intelectual, en
contextos académicos. Consideramos
que el constructo que mide esta escala
puede equipararse al auto-concepto
académico, ubicado por Marsh y
Shavelson (1985) en un nivel más con-
creto y jerárquicamente inferior al del
auto-concepto global. Por otro lado
consideramos que difiere de la auto-
eficacia de Bandura (1997) en que no
se refiere a actividades o tareas futuras
(p.e., considerarse capaz de aprobar
determinado examen).

Los participantes de la investiga-
ción de Trapnell (1994) simultánea-
mente completaron otros cuestiona-
rios y se analizó la correlación con
la escala Smart. Uno de tales cues-
tionarios fue el Revised NEO
Personality Inventory (NEO-PI-R)
de Costa y McCrae (1992), diseñado
para medir los 5 factores de perso-
nalidad (Neuroticismo,
Extraversión, Aper-tura, Amabilidad
y Responsabilidad). Dentro del fac-
tor Apertura la subdimensión Ideas
está constituida por 4 ítems sobre el
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pensamiento abstracto o filosófico,
2 sobre la curiosidad intelectual y 2
sobre juegos intelectuales. Trapnell
agrupó los 4 primeros ítems – Ideas-
Reflection cluster (IRC) – y los 4
segundos – Ideas-Intellect cluster
(IIC). La correlación de la escala
Smart con la subdimensión Ideas
fue de r=0,30; al considerar los dos
clusters separadamente obtuvo
correlación estadísticamente signifi-
cativa solamente con el IIC (r=0,45)
y ninguna con el IRC. Otro cuestio-
nario fue el Intellect de Hogan y
Hogan (1992), compuesto por 2 fac-
tores, uno referido a cultura e ideas
(Intellectance) y otro al éxito acadé-
mico (School Success). La correla-
ción de la escala Smart con la subdi-
mensión de éxito académico fue de
r=0,44.

El cuestionario de Trapnell (1994)
fue empleado por Paulhus et al.
(1988), quienes informan de una fia-
bilidad de 0,88 y de correlaciones
entre los 4 ítems comprendidas entre
0,39 y 0,75. Estos autores encontraron
una restricción efectiva del rango de
respuesta: los participantes emplearon
prácticamente todo el rango de 9 pun-
tos y el cuestionario resultó tan efi-
ciente como otros (BCL de Sternberg,
1988; Ie de Gough, 1953; Intellect de
Hogan y Hogan, 1992), con la ventaja
de que está compuesto sólo por 4
ítems. Paulhus y Harms (2004) tam-
bién emplearon el cuestionario e
informan de una alta validez aparente
– high face validity – esto es, la pro-

piedad de dar al participante la sensa-
ción de ser un instrumento útil y apro-
piado para su problemática. En ningu-
na de las investigaciones menciona-
das se informa del porcentaje de
varianza explicada por la solución
unifactorial.

Consideramos que la escala Smart
es de interés para la medición de la
capacidad intelectual mediante auto-
informes. Por un lado, las percepcio-
nes se miden mediante ítems genera-
les – grado en que el sujeto conside-
ra que los demás lo perciben como
intelectualmente apto – y no bajo
forma de preguntas sobre la capaci-
dad para realizar tareas o cursos
específicos, que es lo que mayorita-
riamente se ha empleado en las
investigaciones previas. Por otro
lado, los antecedentes muestran que
la estrategia de diseño que empleó
Trapnell (1994) logra atenuar satis-
factoriamente la asimetría caracte-
rística de las respuestas a informes
de auto-evaluación. Finalmente, el
contener solamente 4 ítems la torna
una escala atractiva y de fácil imple-
mentación. No encontramos en la
bibliografía resultados de análisis
factorial confirmatorio (AFC) de
esta escala. 

En el presente trabajo se realiza el
análisis de los ítems y se valoran las
propiedades de fiabilidad y validez de
constructo de la escala de Trapnell
(1994) mediante análisis factorial
exploratorio y análisis factorial con-
firmatorio, procurando confirmar la
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estructura sugerida en investigaciones
previas. Puesto que la escala original
está dirigida a estudiantes universita-
rios norteamericanos los ítems fueron
revisados por la autora, para asegurar
su adecuación al contexto de la
Universidad de la República (UdelaR)
de Uruguay.

MÉTODO

Participantes

La población comprende estudian-
tes matriculados en alguna de las 5
carreras profesionales de Química en
la UdelaR durante 2000-2005: 2.238
mujeres (71%) y 974 varones (29%),
siendo el promedio de edad de 22,15
años (SD = 4,20). Un total de 1.704
estudiantes participaron de una
encuesta institucional realizada en
2005 entre alumnos de las menciona-
das carreras, en la cual fue incluido el
cuestionario de Trapnell (1994).
Estos estudiantes representan el 52%
de la población total matriculada en
carreras de Química en el período
considerado, pero dado que existe un
30% de abandono en primer año (fun-
damentalmente porque la matrícula
es gratuita y no por motivos de fraca-
so escolar) los participantes represen-
tan un 67% de la población estudian-
til no desertora. Se eliminaron los
casos que no contestaron alguna pre-
gunta del cuestionario (eliminación
por lista), resultando en un total de
1.662 sujetos.

Instrumentos

La escala Smart de Trapnell (1994)
fue traducida al español y adaptada a
la cultura uruguaya. Está compuesta
por 4 ítems formulados por la positi-
va, medidos en una escala Likert de 9
puntos (1=totalmente en desacuerdo,
9=totalmente de acuerdo). Los ítems
quedaron redactados de la siguiente
manera: 1) Se me considera una per-
sona excepcionalmente inteligente, 2)
Se me considera una persona muy
competente e intelectual, 3) Se me
considera extremadamente talentoso/a
en el aspecto académico y 4) Mis
notas suelen estar entre las más altas
de mi grupo.

Análisis

Se realizó el análisis factorial explo-
ratorio para descubrir la dimensionali-
dad de la escala en la población objeti-
vo y el análisis factorial confirmatorio
para validar la dimensionalidad teórica
del constructo. Para ello se emplearon
los paquetes estadísticos SPSS versión
11.0 y AMOS versión 5.0.

Análisis factorial exploratorio.

Para el análisis factorial explora-
torio (AFE) se siguieron las pautas
generales de Fabrigar, MacCallum,
Wegener y Strahan (1999), que
sugieren comparar los resultados
obtenidos al emplear distintos méto-
dos de extracción. Los métodos de
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donde B es la matriz factorial para
una determinada condición, B es la
matriz factorial promedio, p es el
número de variables y r es el número
de factores.

Para interpretar los valores del índi-
ce K se adoptó el criterio seguido por
MacCallum et al. (1999): entre 0,98 y
1 excelente, entre 0,92 y 0,98 bueno,
entre 0,82 y 0,92 aceptable, entre 0,68
y 0,82 pobre y < 0,68 muy pobre. Para
el índice de variabilidad V se adoptó el
valor 0,08 para una correspondencia
aceptable y 0,05 para una buena
correspondencia entre las soluciones
(Rodríguez Ayán y Ruiz, 2008). 

También se siguieron diversos cri-
terios de selección del número de fac-
tores a extraer (Ruiz y San Martín,

1992; Fabrigar et al, 1999): la regla de
Kaiser-Guttman (Guttman, 1953;
Kaiser, 1960) de extracción de los
autovalores superiores a 1 (K1), el
gráfico de sedimentación de Cattell
(1966) – que designa el número de
factores en el punto anterior a aquel
en el cual la pendiente se hace casi
cero y se puede considerar residual –
y el método Minimum Average Partial
(MAP) propuesto por Velicer (1976).
Para implementarlo se utilizó el pro-
cedimiento MATRIX propuesto por
Ruiz y San Martín (1993). 

Se utilizó también la prueba de
adecuación muestral de Kaiser-
Meyer-Olkin (KMO) para comprobar
la adecuación de los datos a un mode-
lo factorial. Se adoptó el criterio de

extracción empleados fueron
Componentes Principales (CP) y Ejes
Principales (EP). La convergencia de
los resultados fue examinada median-
te el índice de congruencia K y el

índice de variabilidad V de
MacCallum, Widaman, Zhang y
Hong (1999), que miden, respectiva-
mente, la concordancia y la distancia
entre las soluciones factoriales:
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donde fjk es la saturación del ítem j en el factor k, 1 y 2 son dos condiciones. 
y



Kaiser (1974), según el cual valores
de KMO > 0,80 son buenos, valores >
0,50 y < 0,70 son aceptables y valores
< 0,50 son inaceptables. También se
realizó la prueba de esfericidad de
Bartlett (1950, 1951), adoptando
p<0,05 como nivel de significación
umbral para rechazar la hipótesis nula
de matriz de correlaciones igual a la
matriz identidad.

Se estimó el índice de discrimina-
ción de cada ítem, así como la consis-
tencia interna de las dimensiones – á
de Cronbach (1951) – incluyendo y
excluyendo el ítem. Para evaluar el
índice de discriminación se empleó la
correlación entre la puntuación en el
ítem y la puntuación en la dimensión,
habiendo eliminado de la misma la
contribución del ítem que se analiza
(correlación ítem-total corregida).
Este índice mide la fracción de
varianza del ítem compartida con los
restantes ítems de la escala (Nunnally
y Bernstein, 1994).

Análisis factorial confirmatorio.

Los resultados de los análisis con-
firmatorios fueron analizados desde
una perspectiva tanto global, median-
te los índices de ajuste x2/gl, GFI,
AGFI, NFI, CFI y RMSEA, como
analítica, mediante el análisis de las
saturaciones factoriales (> = 0,40) y
su nivel de significación (p<0,05). El
criterio adoptado para considerar un

buen ajuste global fue el de la obten-
ción de los siguientes valores de ajus-
te x2/gl <3; RMSEA < 0,08; GFI, NFI
y CFI superiores a 0,95 y AGFI > 0,85
(Schermelleh-Engel, Moosbrugger y
Müller, 2003). El método de estima-
ción de parámetros fue el de máxima
verosimilitud (ML), que ha probado
ser el más adecuado aún en aquellos
casos de apartamiento de la normali-
dad multivariante en que el coeficien-
te de Mardia (1970; 1974) alcanza
valores de hasta 70, cuando el modelo
está especificado correctamente
(Rodríguez Ayán y Ruiz, 2008).

La validación de los modelos se
llevó a cabo empleando el método
de validación cruzada multi-grupo
del paquete AMOS. Se dividió alea-
toriamente el grupo de participantes
en dos subgrupos asignados al azar,
uno de calibración (C) y otro de
validación (V), de 831 participantes
cada uno. El procedimiento comien-
za por un modelo sin restricciones
de igualdad de parámetros entre
ambos grupos (modelo basal) y se
van añadiendo supuestos de igual-
dad sobre conjuntos de parámetros
sucesivamente para valorar la pérdi-
da de ajuste al imponer las corres-
pondientes restricciones. Las hipó-
tesis que se contrastan y los mode-
los anidados se muestran en la Tabla
1. Cada nivel de restricción incluye
las restricciones jerárquicamente
superiores.
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RESULTADOS

Participantes

Los participantes son 1.662 estu-
diantes de carreras profesionales de

Química de la UdelaR. El 71% son
mujeres y el 29 % varones, el 55% pro-
cede de la capital y el resto del interior
del país, el 70% proviene de institucio-
nes de Enseñanza Media públicas, el
38% del Bachillerato preuniversitario

Para la comparación de los modelos
anidados se consideró la significación
estadística del cambio en x2 al imponer
una restricción, tomando como umbral
α=0,05, así como el cambio en el índi-
ce CFI, adoptando como punto de
corte el recomendado por Cheung y
Rensvold (2002): una variación de
CFI <= 0,01 permite considerar que el
modelo restringido es adecuado.

Modelos propuestos

Los modelos confirmatorios con-
trastados se basan en los antecedentes
disponibles así como en nuestros pro-
pios resultados exploratorios. Se pro-
pone un modelo confirmatorio teórico
de un factor (Figura 1), de acuerdo
con la bibliografía consultada
(Paulhus et al., 1998; Trapnell, 1994).
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Tabla 1. Comparación de modelos confirmatorios anidados

Modelo Hipótesis a contrastar

Sin restricciones a -

Pesos de medida Igualdad de pesos de medida

Covarianzas estructurales Igualdad de varianzas y covarianzas estructurales

Residuos de medida Igualdad de varianzas y covarianzas de los residuos

Nota. a Los parámetros pueden adoptar valores diferentes en cada grupo.

Figura 1. Modelo teórico de un factor. ξξ=capacidad percibida; x1-x4= indi-
cadores de la capacidad percibida; λλ1- λλ4=pesos de medida; δδ1-δδ4=residuos.
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Tabla 2. Estadísticos descriptivos de la escala Smart

Figura 2. Histograma.

Rango Centro teórico Mediana M SD A KS SW gl

4-36 20 18 18,11 6,97 1,68 ,051* ,987* 1.662

Nota. A=asimetría (valor tipificado); KS=estadístico de Kolmogorov-Smirnov; SW=estadístico
de Shapiro-Wilks; gl=grados de libertad.

* p<0,001

de orientación Medicina y el 62% de la
orientación Ingeniería. La edad media
es 21,0 años, SD = 3,2.

Estadísticos descriptivos

En la Tabla 2 se muestra el rango

de puntuación y el centro teórico de la
escala, las medidas de tendencia cen-
tral (mediana y media), la desviación
típica y las pruebas de normalidad de
Kolmogorov-Smirnov y de Shapiro-
Wilks. En la Figura 2 se muestra el
histograma. 



Análisis factorial exploratorio

El estadístico KMO es 0,818, valor
superior al punto de corte de 0,80 suge-
rido por Kaiser (1974) para considerar
buena adecuación de los datos para el
análisis factorial. El estadístico x2 de la
prueba de esfericidad de Bartlett es
estadísticamente significativo (x2

=3.747,924, gl=6, p<0,001). Estos
resultados indican que los datos son
adecuados para un análisis factorial.

Los autovalores de la matriz de
correlaciones (Tabla 5) sugieren
una estructura unidimensional de
acuerdo con la regla K1. El gráfico
de sedimentación de Cattell (1966)
y el procedimiento MAP (resulta-
dos no mostrados aquí) también
sugieren un único factor. La solu-
ción unidimensional explica el
73,8% de la varianza contenida en
los datos y la fiabilidad de la
dimensión es de 0,88. 

En la Tabla 3 se muestra la estadísti-
ca descriptiva univariante de los 4 ítems

de la escala. El coeficiente multivarian-
te de Mardia (1970, 1974) fue de 28,4.
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Tabla 3. Estadísticos descriptivos de los ítems de la escala Smart

Ítem Mediana M SD Asimetría a Curtosis a

1 5 4,74 2 -5,32 -4,13

2 5 5,13 2 -4,81 -3,63

3 5 4,38 1,96 0,02 -4,89

4 4 3,85 2,18 5,82 -6,42

Nota. a Valores tipificados.

En la Tabla 4 se muestran las corre- laciones bivariantes de los ítems. 

Tabla 4. Correlaciones bivariantes

Item 1 2 3

1 -

2 0,709 -

3 0,742 0,738 -

4 0,551 0,514 0,632

Nota. Todos los valores son significativos  p<0,001.



En la Tabla 6 se muestran las
comunalidades, las saturaciones fac-
toriales y el porcentaje de varianza

explicada para la extracción de com-
ponentes principales y rotación vari-
max. Todas las saturaciones > 0,40.
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Tabla 5. Autovalores de la matriz de correlaciones

Factor
Autovalores iniciales

Total % de la varianza % acumulado

1 2,953 73,816 73,816

2 ,526 13,141 86,957

3 ,289 7,217 94,174

4 ,233 5,826 100,000

Tabla 6. Comunalidades y saturaciones factoriales

Ítem Comunalidades Saturaciones 

1 0,773 0,879

2 0,757 0,867

3 0,829 0,912

4 0,588 0,772

Ítem Correlación ítem-total corregida αα si se elimina el ítem

1 0,77 0,83

2 0,75 0,84

3 0,82 0,81

4 0,62 0,89

En la Tabla 7 se muestra el índice de
discriminación de cada ítem, así

como el valor de á resultante de su
eliminación. 

Nota. Extracción de Componentes Principales.

Tabla 7. Análisis de los ítems 

Nota. α=coeficiente de consistencia interna de Cronbach.



Los 4 ítems presentan buenas pro-
piedades, con índices de discrimina-
ción superiores a 0,62. El único ítem
cuya eliminación aumentaría el valor
de á es el ítem 4, pero presenta una
saturación factorial de 0,77 y el
aumento en á que produce su elimina-
ción no representa un cambio sustan-
tivo en la consistencia interna de la
escala (de 0,88 a 0,89), por lo que no
se considera necesario eliminarlo.

Al repetir el AFE mediante extrac-
ción EP el porcentaje de varianza
explicada fue de 65,8%, inferior al
obtenido con CP. Ello es esperable en
virtud de que la matriz autodecom-
puesta por el método CP dispone de
mayor varianza (igual al número de
variables) mientras que EP autodes-
compone una estimación de la matriz
de correlaciones reducida, en la que
sólo se aporta la varianza común de
cada variable. Las soluciones obteni-
das mediante EP (resultados no mos-

trados aquí) y CP fueron convergen-
tes. El índice de congruencia K=0,999
y el índice de variabilidad V=0,040, lo
que también muestra una correspon-
dencia excelente entre las soluciones.
Por lo tanto, es válido concluir que las
soluciones son estables. 

Análisis factorial confirmatorio

Los coeficientes de Mardia (1970,
1974) en los subgrupos C y V fueron
respectivamente 14,999 y 24,703,
inferiores al tope de 70 estudiado por
Rodríguez Ayán y Ruiz (2008) para
estimaciones ML. Se construyó un
modelo unifactorial, cuya solución
estandarizada se muestra en la Figura
3 y cuyos índices de ajuste global se
muestran en la Tabla 8. Los resultados
se refieren al modelo basal, sin res-
tricciones de igualdad de parámetros
en ambos grupos, construido en el
grupo C. 
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Figura 3. Solución estandarizada. ξξ=capacidad percibida; x1-x4= indicado-
res de la capacidad percibida; δδ1-δδ4=residuos.



Las saturaciones de los ítems son
todas significativas (p<0,001) y superio-

res a 0,6. En la Tabla 9 se muestran los
resultados de validación de los modelos.
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Tabla 8. Índices de ajuste global (estimaciones ML)

Índices de ajuste absoluto Índices de ajuste incremental

x2/gl GFI AGFI RMR RMSEA NFI IFI TLI CFI

9,965 0,988 0,940 0,076 0,073 0,989 0,990 0,971 0,990

Nota. Los datos corresponden al modelo basal. ML=máxima verosimilitud; gl=grados de libertad.

Tabla 9. Validación del modelo unifactorial

Modelos anidados ΔΔx2/gl ΔΔgl p ΔΔNFI ΔΔIFI ΔΔTLI ΔΔCFI ΔΔRMSEA

Sin restricciones

Pesos de medida 1,060 3 ,787 ,000 ,000 -,013 -,001 ,019

Covarianzas
estructurales

1,647 4 ,800 ,000 ,000 -,015 -,001 ,023

Residuos 
de medida

5,866 8 ,662 ,002 ,002 -,020 -,001 ,032

Pesos de medida

Covarianzas
estructurales

0,586 1 ,444 ,000 ,000 -,002 ,000 ,004

Residuos 
de medida

4,805 5 ,440 ,001 ,001 -,007 ,000 ,013

Covarianzas estructurales

Residuos 
de medida

4,219 4 ,377 ,001 ,001 -,004 ,000 ,009

Nota. gl=grados de libertad.

Los resultados son consistentes con
las tres hipótesis planteadas, es decir,
se acepta la igualdad de todos los
parámetros en los grupos C y V en
vista de que ningún contraste resultó
significativo: pesos de medida
(p=0,787), covarianzas estructurales

(p=0,800) y residuos de medida
(p=0,662).

DISCUSIÓN

En primer lugar, respecto a la dis-
tribución de respuestas de los partici-



pantes, si bien la escala no puede apro-
ximarse a las pautas de normalidad,
por cuanto las pruebas de KS y SW
resultaron estadísticamente significati-
vas (p<0,001), el histograma muestra
que los participantes respondieron
haciendo uso de todo el rango de pun-
tuaciones. La media (18,11) y la
mediana (18) en relación al centro teó-
rico de la escala (20), así como el valor
tipificado de la asimetría (<2) mues-
tran que la distribución no presenta
una asimetría marcada. Este resultado
está en línea los antecedentes de
Trapnell (1994) y de Paulhus et al.
(1998) y confirma que la estrategia de
atenuación de la restricción de rango
característica de los auto-informes de
evaluación también resultó eficiente
entre participantes uruguayos.

En segundo lugar, el análisis psi-
cométrico del cuestionario aplicado a
la población objetivo arroja un valor
de fiabilidad elevada (0,88), todos
los ítems presentan índices de discri-
minación satisfactorios (>0,62), satu-
ran adecuadamente en un solo factor,
con saturaciones factoriales estadísti-
camente significativas (p<0,001) y
elevadas (>0,77). Se verifica la
estructura unidimensional propuesta
por Trapnell (1994) y obtenida tam-
bién por Paulhus et al. (1998). En
ninguno de los trabajos que encontra-
mos que emplearon este cuestionario
se menciona el porcentaje de varian-
za explicada por la solución unidi-
mensional. Nuestro resultado es con-
sistente con los antecedentes dispo-

nibles, habiendo obtenido una estruc-
tura unifactorial que explica el
73,4% de la varianza original conte-
nida en los datos. 

Por último, la estructura factorial
fue validada mediante análisis confir-
matorio, contrastando las hipótesis de
igualdad de parámetros en dos grupos
obtenidos por división aleatoria del
grupo de participantes original, obte-
niendo resultados consistentes con la
hipótesis de estabilidad de todos los
parámetros del modelo. En suma, el
modelo confirmatorio propuesto se
encuentra identificado, los parámetros
han sido adecuadamente estimados y
la solución unidimensional es concep-
tualmente correcta. Como ya mencio-
namos, no hemos encontrado artícu-
los que hicieran mención a resultados
confirmatorios de la estructura de esta
escala. 

Cabe señalar que esta investiga-
ción presenta algunas particularida-
des que la distinguen de investigacio-
nes previas. En primer lugar, los par-
ticipantes pertenecen a una
Universidad gratuita, sin restriccio-
nes de ingreso más que la de haber
concluido el Bachillerato y sin requi-
sitos de ningún tipo para la perma-
nencia del alumno dentro de dicho
sistema educativo. En segundo lugar,
se trata de estudiantes de carreras
universitarias de Química, las cuales
en general requieren de la adopción
de estrategias de aprendizaje profun-
do para la obtención de los logros
académicos. Si bien no podemos
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tener certeza sobre cómo ello pudo
haber afectado nuestros resultados y
su interpretación, son factores que
pueden haber tenido incidencia en el
auto-concepto académico de los par-
ticipantes y/o en la conducta medida
con el cuestionario de Trapnell
(1994). La convergencia de los resul-
tados obtenidos con los reportados
anteriormente contribuye a validar la
estructura factorial, habida cuenta de
que los datos fueron generados en un

contexto académico muy diferente de
aquellos de donde provienen las
investigaciones originales.

Por todo lo anterior, concluimos
que la escala Smart resulta un ins-
trumento adecuado para medir la
percepción de la propia capacidad
intelectual de manera eficiente y
prácticamente sin sesgos de res-
puesta, a partir de la suma de las
puntuaciones empíricas de los 4
ítems que la componen.
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