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RESUMEN

La medicion del burnout ha evolucionado con la creacion de varios instrumentos y modelos. EI Maslach Burnout
Inventory - General Survey (MBI-GS) es uno de estos instrumentos para medir tres constructos definicionales del burnout:
(1) agotamiento emocional, (2) eficacia profesional y (3) indiferencia. Fue creado para un amplio rango de ocupaciones,
pero pocas veces se ha verificado su estructura latente e invarianza de medicion en Latinoamérica. El presente estudio
analiza esta estructura latente y la invarianza de medicion del MBI-GS en una muestra de 940 trabajadores peruanos de
varias ocupaciones. Se aplico la metodologia de ecuaciones estructurales mediante €l andlisis factorial confirmatorio, asi
como la invarianza de medicién entre varones y mujeres, imponiendo restricciones sucesivamente mas estrictas. Los
resultados verificaron satisfactoriamente la estructura de tres dimensiones latentes del MBI-GS, y la invarianza de sus
parametros entre hombres y mujeres. Se discute las implicaciones de | os resultados.
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ABSTRACT

The measurement of burnout has evolved into the creation of various tools and models. The Maslach Burnout
Inventory - Genera Survey (MBI-GS) is one of these instruments used to measure three definitional constructs of burnout:
(1) emotional exhaustion, (2) professional efficiency, and (3) indifference. It was created for awide range of occupations,
but its latent structure and invariance of measurement in Latin America has rarely been verified. The present study analyzes
the latent structure and the invariance of measurement of MBI-GS in a sample of 940 Peruvian workers in various
occupations. The methodology of structural equations was applied through the confirmatory factor analysis, as well as
the invariance of measurement between men and women, imposing restrictions successively more strict. The results
satisfactorily verified the structure of three-dimensional latent MBI-GS, and the invariance of its parameters between men
and women. The implications of the results are discussed.
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Una de las escalas para evaluar el sindrome de
burnout, en un amplio rango de ocupaciones, es el
Maslach Burnout Inventory (MBI) en su version MBI-
Genera Survey, MBI-GS (Madach, Jacksony Leiter, 1996),
cuya diferenciacion respecto a las anteriores versiones
ocurre en el gjuste de varios aspectos de |os constructos
medidos por e MBI-GS gue son: agotamiento emaocional
(AE), indiferencia (IN) y eficacia profesional (EP),
principalmente al considerar que laaparicion del sindrome
se debe a una crisis del trabajador con el propio trabgjo y
no necesariamente en su relacion con las personas
(Madlach et al, 1996; Oramas, Gonzdlesy Vergara, 2007).
En ese sentido, los items de AE son mas genéricos que
los de las versiones anteriores e incluyen fatiga fisica y
emocional, sin hacer referencia a la interaccion con
personas. También, los items de IN abordan las actitudes
deindiferenciahacia el trabajo y los roles implicados. Por
ultimo, los items de EP recogen aspectos sociales y no
sociales del trabajo, enfocandose mas en las expectativas
de éxito (Gil-Monte, 2002).

En las relaciones entre los constructos medidos por €l
MBI-GS, AE e N son los constructos que se valoran como
esenciales en la definicién del burnout y ambos
generalmente muestran correlaciones comparativamente
mas elevadas que con EP. Esto ha sido replicado en
numerosos estudios (e.g. Bakker, Demerouti y Schaufeli,
2002; Chirkowska-Smolak y Kleka, 2011; Gil-Monte, 2002;
Oramas et al., 2007; Schutte, Toppinnen, Kalimo y
Schaufeli, 2000), lo que respalda la interdependencia de
ambos en la expresion conductual del burnout, aspectos
gue también son esenciales para determinar la gravedad
de los sintomas (Green, Walkey y Taylor, 1991). Pero sus
altas correl aciones también pueden indicar que la validez
discriminativa es inferior ala varianza comin de ambos,
por lo que no se podria garantizar una adecuada
diferenciacién comportamental que sea Util para la
investigacion y la practica profesional (Farrell, 2009). La
validez discriminativa es un aspecto de la validez de
constructo que permite diferenciar de manera conceptual
y précticalos constructos (Fornell y Larcker, 1981; Hair,
Anderson, Tatham y Black, 2006), y que generalmente se
incluye en los estudios de validez interna de un
instrumento. Algunos estudios han encontrado incluso
dos fuertes factores, uno integrado por AE e IN y € otro
por EP (Gragjales, 2001), pero esta estructura es menos
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frecuente que la de tres factores, por lo que parece haber
un suficiente respaldo para tomar la presuncién que la
estructura del MBI-GS en otros contextos culturales
también puede interpretarse del mismo modo (tres
factores). Debido aque € MBI-GS es relativamente nuevo
en Latinoamérica comparado con su uso en paises
angloparlantes, se requiere explorar psicométricamente sus
propiedades.

En Latinoamérica, y hasta la fecha del presente
manuscrito, solo dos estudios (Fernandez, Merino y
Guimet, en prensa; Flores, Merino, Camacho, Juarez
y Placencia, en prensa) se han efectuado para verificar la
estructura latente del MBI-GS mediante la metodol ogia del
modelado de ecuaciones estructurales (Structural
Equations Modeling - SEM), especificamente usando €l
andlisis factorial confirmatorio (Confirmatory Factor
Analysis - CFA). Este procedimiento permite evaluar las
relaciones estructurales internas de un instrumento desde
una base hipotética de las mismas, obteniendo parametros
interpretables paraladefinicién del constructo de interés;
por lo tanto, es un procedimiento altamente recomendado
cuando se quiere probar si un modelo de medicién
hipotetizado es una razonable figura de como se
comportan varios parametros de los items y sus variables
latentes (Bentler y Dugeon, 1996; Hair et al., 2006). En
ambos estudios (Fernandez et al., en prensa; Flores et al.,
en prensa) se replico satisfactoriamente el modelo de tres
dimensiones, pero requirieron de errores correlacionados
en algunos items y la remocién del item 13; no se
examinaron sus coeficientes estructurales, y la
confiabilidad por consistenciainterna paralos puntgjes fue
aceptable (mayor a 0.70). Debe sefialarse que ambos
estudios se realizaron con un tamafio muestral (menos de
200) que pone un serio limite ala generalizacion confiable
de susresultados, y laviabilidad de verificar lainvarianza
de medicion; adicionalmente, fueron grupos
ocupacionalmente homogéneos que limitan la variabilidad
delosresultados. En € resto delaliteratura sobre lavalidez
estructural del MBI-GS en Latinoamérica, no hay mas
evidencias psicométricas sobre la dimensionalidad del
MBI-GS en muestras no hispanas usando €l CFA. Por otro
lado, con muestras hispanas no latinoamericanas que han
aplicado la metodologia SEM (e.g. Bakker et al., 2002;
Chirkowska-Smolak y Kleka, 2011; Leiter y Schaufeli, 1996),
se ha reportado tres aspectos que se resumen del siguiente
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modo: (a) la estructura latente del M BI-GS generalmente
es modelada de manera satisfactoria por tres constructos
correspondientes a AE, EP e IN; (b) AE, IN y EP estan
correlacionados en una direccion y magnitud tedricamente
consistentes; (c) pueden aparecer inconsistentes
covariaciones entre los términos de error de los items
dentro del mismo constructo; y (d) los items representan
bien sus relaciones con sus respectivos constructos. En
este Ultimo aspecto, sin embargo, €l item 13 generamente
muestra pobre peso factoria respecto a su constructo (IN),
y es un problema que las investigaciones han solucionado
removiéndolo de los andlisis principales (Bakker et al.,
2002; Chirkowska-Smolak y Kleka, 2011; Fernandez et dl.,
en prensa; Gil-Monte, 2002; Merino y Fernandez, 2014;
Oramas et a., 2007; Salanovay Schaufeli, 2000; Schutte
et a., 2000).

En el Pery, las investigaciones conducidas hasta la
fecha con el MBI han obtenido resultados Unicamente con
las versiones anteriores del MBI-GS, tales como laMBI-
HS (Human Services Survey) (Aguilar y Gutiérrez, 2007;
Gomero, Palomino, Ruiz y Llap, 2005; Marifios, Otero,
Tomateo y Mélaga, 2011) y MBI-ES (Educators Survey)
(Fernandez, 2002, 2008; Delgado, 2003), y han sido hechas
con un enfoque exploratorio aplicando model os factoriales
no apropiados para la medicién de constructos, por
giemplo, andlisis de componentes principales. Laausencia
de evaluaciones psicométricas del MBI-GS con
metodologia SEM en € Pertly en Latinoamérica, creauna
cuestion abierta de estas versiones respecto a su validez
interna, la confiabilidad de los puntgjesy lainvarianzade
medicion entre los grupos ocupacionales (Merino y
Fernandez, 2014). Considerando las ventagjas del MBI-GS
—aplicable a multiples ocupaciones, dimensionalidad
replicable, consistencia interna adecuada, validada en
varios idiomas, y que no hay estudios psicométricos
robustos desde una perspectiva focalizada en andlisis
SEM- el presente estudio tiene por objetivos estudiar la
estructurainternadel MBI-GS'y su invarianza de medicion
(IM) con relacion al sexo. Este procedimiento verificaque
las propiedades estructurales se mantienen invariantes
entre los grupos, |0 que representa un argumento para
hacer comparaciones de grupo en las estimaciones latentes
de medias y covarianzas (Brown, 2006; Byrne, 2008); por
egjemplo, la invarianza configuracional (estructura),
invarianza débil (métrica) son prerrequisitos para muchos
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andlisis de comparacién de grupos (Byrne, 2008; Steinmetz,
2013). El atributo del género servird como agrupacion para
probar la IM, pues la experiencia psicoldgica en varones
y mujeres puede interaccionar de diferente modo de
acuerdo al contexto (Hyde, 2005), y no se hareportado en
€ presente contexto de investigacion alguna caracteristica
deIM con algunade las versiones del MBI-GS.

Méodo

Participantes

Integraron la muestra 940 participantes entre docentes,
serenos y profesionales. Los docentes sumaron un total
de 741 (78.8 %), de Educacion Primaria 64 % y de
Educacion Secundaria 36 %, provenientes de escuelas
estatales y privadas de la ciudad de Lima Metropolitana.
Serenos, 142 (15.1 %) que laboraban como vigilantes en
dos municipalidades de la ciudad de Lima, la mayoria con
grado de instruccion Secundaria. Profesionales
(administrador, psicélogo, abogado, economista), 57
(6.1 %) ddl &rea de recursos humanos de empresas de Lima,
En cuanto a género, 37.6 % varones y 62.4 % muijeres.
Laboraban en entidades estatales el 51.2 %y € 48.8 % en
entidades privadas. Los grupos de edad tuvieron la
siguiente distribucion: el 19.8 % entre veinticinco y
veintinueve afios; € 19.8 % entre treinta y treinta cuatro
afos; €l 18.3 % entre treinta cinco y cuarenta afios; € 34.8
% mas de cuarenta aflos y € 7 % no consignaron este
dato.

I nstrumento

« Maslach Burnout Inventory General Survey - MBI-GS
(Madlach et al., 1996).

Esta versién contiene 16 items clasificados de la
siguiente manera: Agotamiento emocional (cinco items),
Indiferencia (cinco items) y Eficacia profesiona (seis
items). Los items se valoran en una escalatipo Likert que
reflgjala frecuencia con la que experimentan la situacion
gue se describe en el item y tiene siete grados que oscilan
entre 0 (Nunca) y 6 (Todos los dias). Se uso laversion en
espafial, traducida paraAmérical atina (Judrez et a., 2011).
Como en otros estudios estructurales respecto a item 13
(del puntaje Indiferencia), este fue retirado en los andlisis
porque en laliteratura peruana (Fernandez et al., en prensa;
Merino y Fernandez, 2014) e internacional (Bakker et al.,
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2002; Chirkowska-Smolak y Kleka, 2011; Gil-Monte, 2002;
Oramas et d., 2007; Salanovay Schaufeli, 2000; Schutte
et al., 2000), no demostr6 buenas propiedades
correlacionales apropiadas en su constructo. Esta decision
también fue respaldada por las correlaciones item-test
preliminares de este item obtenidas en |a presente muestra,
las que mostraron estar cerca de cero en la muestra total
y en las submuestras rel evantes (por € emplo, sexo).

Procedimiento

Se aplicd la metodologia de ecuaciones estructurales
mediante €l andlisisfactorial confirmatorio (Joreskog, 1969)
para verificar varios modelos sobre los parametros de
medicién dedd MBI-GS. El método utilizado fue el de méxima
verosimilitud con € escdamiento de Satorray Bentler, 1994
(SB-x?), un procedimiento que demuestra ser efectivo bajo
diferentes intensidades de distribucion no normal de los
items (Boomsma, 2000; Lei y Wu, 2012; Tong y Bentler,
2013), y que reduce la discrepancia entre el efecto de las
distribuciones de las variables y la distribucién de la
funcién de gjuste aplicada (Bentler y Dugeon, 1996). Por
otro lado, €l nimero de opciones de respuesta de los items
del MBI-GS fue siete, que se consider6 como una
caracteristica suficiente para su aproximacion a variables
de tipo continuas (Remthulla, Brosseau-Liard y Savalei,
2012), con lo que se disminuiria la distincion estadistica
entre variables categdricas y continuasy no se restringiria
seriamente la varianza de los items. Se us6 la matriz de
covarianzas S como unidad de andlisis (expuesta en la
Tabla 1), estimada mediante el programa EQS 6.2 (Bentler
y Wu, 2012); este programa también fue utilizado para
todoslos andlisis SEM.

El procedimiento CFA se inicié6 imponiendo
restricciones estructurales que son habituales (MacCallum
y Austin, 2000), como la covariacion cero entre los
términos de error de los itemsy de los factores, y que cada
item es influenciada por una Unica variable latente. El
primer indicador de cada factor fue fijado con 1.0; como
es probable que algunas de estas restricciones requieran
ser relgjadas durante el analisis (Boomsma, 2000), se
hicieron reespecificaciones que mejoren el guste dentro
de un marco de modelamiento a posteriori. Estas se
hicieron primero con base estadistica, verificando los
indices de Lagrange (Sérbom, 1989) y segundo,
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examinando laracionalidad de los mismos (Boomsma, 2000;
Lel y Wu, 2012). Los indices de gjuste que se usaron para
evaluar descriptivamente los modelos probados (ver
Resultados) fueron el Comparative Fit Index, CFI3 0.95
(Bentler, 1990), Sandardized Root Mean Square Residual,
SRMR < 0.08 (Joreskog y Sorbom, 1986) y Root Mean
Square Error of Approximation, RMSEA < 0.05 (Steiger
y Lind, 1980), con sus intervalos de confianza a 90 %
(McDonald, 1989). Esta combinacién de indices de gjuste
parece estar mejor respaldada por la literatura
metodol 6gica empirica (Jackson, Gillaspay y Purc-
Stephenson, 2009) para tomar decisiones sobre los
modelos evaluados. Por otro lado, la estimacién de la
confiabilidad se hizo mediante e coeficiente o (Cronbach,
1951) y sus intervalos de confianza (Romano, Kromrey,
Owensy Scott, 2011), y d coeficiente w (McDonald, 1999),
usando los resultados factoriales del modelamiento CFA.

La validez convergente se refiere al monto promedio
de varianza extraida (Average Variance Extracted - AVE),
el mismo que se satisface si es > 0.50 (Fornell y Larcker,
1981); sin embargo, este criterio puede considerarse muy
conservador y se puede aceptar valores levemente
menores (Hair et a., 2006), especia mente en un contexto
en que los constructos muestran acumulada evidencia
empirica y respaldo tedrico respecto a la moderada o
elevada varianza comun, como usualmente es el caso entre
AE e IN. Lavalidez discriminativa se evalué mediante la
comparacion de laraiz cuadrada de AVE con la correlacion
interfactoria de los otros constructos (¢), mediante la cua
se satisface este tipo de evidencia si \/ AVE > ¢
(correlacion interfactorial).

Finamente, para verificar lainvarianza de medicion en
la comparacién de varones y mujeres, se procedio
secuencialmente, desde & modelo con menos restricciones
hasta el modelo con mas restricciones, un enfoque que es
habitualmente conducido en la literatura metodoldgica
(Brown, 2006). Las restricciones aplicadas a las pruebas
de invarianza de los items seran respecto a nimero de
variables latentes (invarianza configuracional), alas cargas
factoriales A, (invarianza métrica), los interceptos T,
(invarianza escalar) y los términos de error g, (invarianza
residual). Esencialmente se €ligié a sexo como criterio de
diferenciacién de los grupos porgue es la variable que
mostraba una cantidad balanceada de sujetos, pero
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ademas por su efecto en varios constructos relacionados
con el estrés (Hyde, 2005; Kgjantiey Phillips, 2006).
Resultados
Analisis preliminar

En laTabla 1 se muestralas caracteristicas estadisticas
de los items. Se observa que la intensidad de respuesta
es més elevada en los items de EP e IN, pues estan més
cerca de las opciones extremas de respuesta. Esta
caracteristicaimpact6 también en los elevados valores de
asimetriay curtosis de estos mismos items. Los items de
AE, por el contrario, muestran relativamente menos
asimetriay excesos de curtosis. Se observaque € item 13
tiene menor covariacion que e resto de los itemsy lamés
alta dispersion de respuestas; adicionalmente, su asimetria

y curtosis tienen caracteristicas diferentes comparadas con
los items de su misma escala

Modelamiento

Modelo de medicion. Para probar los modelos se
planted primero una estrategia en dos fases: especificacion
apriori (identificar e modelo de acuerdo a hipétesis) y a
posteriori (en que potencialmente se hacen nuevas
especificaciones que mejorarian el gjuste de los modelos,
basados en los problemas de gjuste hallados). El Unico
modelo a priori (M) fue el de tres variables latentes
oblicuas (AE, EP eIN), interpretado como ladiferenciacion
conceptual entre AE, EP e IN, e mismo que tiene més
respaldo en la literatura como el que logra un ajuste
satisfactorio. No se probarian mas modelos (por g emplo,
el de factores ortogonales o unidimensional) debido aque
estos no tienen sustancial respaldo en la literatura y son
menos justificables racionalmente. El analisis anterior se
realiz6 para toda la muestra y para los subgrupos
generados por el sexo, pues esto serviria como los
model os bésicos para verificar después la invariancia de
medicion. Los resultados del guste (Tabla 2) en lamuestra
total indican que el modelo de tres dimensiones (M) se
ajustd solo moderadamente a los datos, pues existio
discrepancia entre CFl y los indices RMSEA y SRMR.
Examinando los indices de modificacion se hallé una
reespecificacion que produciria un sustancial cambio en
el SB-x* del modelo evaluado (D =171.05,p,,,, ., <0.001),
consistente en establecer la correlacion entre 1os términos
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de error de los items 14 y 15, generando el modelo M,.
Conceptualmente estos items reflejan una actitud de
indiferenciay distanciamiento hacia el propio trabajo asi
como a valor y significado que se le puede conceder;
representan igualmente una actitud defensiva hacia las
agotadoras demandas de la actividad |aboral (Gil-Monte,
2002; Madlach et al., 1996; Moreno, Rodriguez y Escobar,
2001; Oramas et al., 2007). La modificacion, realizada en
un marco a posteriori, produjo una correlacion
moderadamente alta entre estos items (r = 0.429, Cov =
.739, Z=8.598, p < 0.001) y un gjuste superior comparado
conel M_(Tabla3).

Invarianza de medicién. End andliss anterior se utilizo
lamuestratotal, pero parainiciar € estudio delainvariancia
de medicién, se procedi6 abuscar e modelo de linea base
entre los grupos que se compararon (Milfont y Fischer,
2010). Los resultados del modelamiento en varones y
mujeres (Tabla 2) también verificaron que, para ambos
grupos, el modelo M, requeria una reespecificacion
importante correspondiente también ala covariacion entre
lositems 14y 15; por lo tanto, se evalu6 también e guste
de esta reespecificacion (M,), presentada en la Tabla 2,
lograndose buenos resultados ya que los indices de gjuste
mejoraron. Por otro lado, se observa que el gjuste del
modelo M_ generalmente fue mejor en el grupo de varones
comparado con el de mujeres, de tal modo que la
reespecificacion (covariacion entre los items 14 y 15)
produjo efectos méas grandes en €l grupo de mujeres.

El andlisis de lainvariancia de medicién entre hombres
y mujeres considerd también probar la equivalenciade la
covarianza de error entre los items 14 y 15, dado que esta
especificacion ocurrié en varones y mujeres. Los
resultados se muestran en la Tabla 3, hallandose que la
invariancia configuracional es satisfactoriay converge con
la literatura respecto a las tres variables latentes. En
funcion a esta linea base configuracional, se probd la
invariancia de las cargas factoriales (invariancia métrica),
un nivel deinvarianciamas restringido que laanterior. En
este aspecto se hallé también un aceptable gjuste, ya que
los indices de ajuste no cambiaron significativamente.
Seguido, se examind la invariancia del intercepto de los
items (invariancia escalar), obteniendo resultados
satisfactorios. Fundamentalmente, los resultados reportan
primero, que los indices de gjuste SRMR y RMSEA se
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Tabla 2
Evaluacion de los model os para MBI-GS en la muestra total y submuestras
RMSEA
SB-x*  (dl) CF SRMR (IC 90 %)
Total 0.066
M, 443.4370 (87) 0.917 0.061 (0.060, 0.072)
0.052
M, 301.331 (86) 0.950 0.054 (0.045, 0.058)
Varones 0.062
M, 205.724 (87) 0.962 0.064 (0.051,0,073)
0.055
M, 176.523 (86) 0.971 0.061 (0.043, 0.066)
Mujeres 0.074
M, 368.893 (87) 0.907 0.063 (0.067, 0.082)
0.052
M, 221.799 (86) 0.955 0.055 (0.043, 0.060)

M_: modelo de tres factores oblicuos (AE e IN, y EP). M,: modelo M reespecificado con item 14 < item 15.

Tabla 3
Invarianza de medicion del MBI-GS (varones vs. mujeres)
Tipos deinvarianza SB-y? () CH  (A,) SRMR (IIQCI;/I QSOEO?))
. . 0.052
Configuraciona 387.448 (172) 0.949 0.058 (0.045, 0.058)
N 0.051
Métrica 410.446 (182) 0.947 (0.002) 0.062 (0.045, 0.058)
0.051
Escalar 428513 (194) 0.951 (0.004) 0.063 (0.044, 0.057)

mantuvieron en magnitudes aceptables (< 0.064 y < 0.053,
respectivamente), ademas de producirse solo ligeros
cambios entre el CFl de los modelos (< 0.005), diferencias
gue en el CFl son similares 0 méas pequefias que los
criterios de cambio del CFl propuestos por Chen, 2007
(<0.01) y Cheung y Rensvold, 2002 (< 0.005); y segundo,
estos resultados indican que las propiedades de medicion
Se mantienen satisfactoriamente invariantes en los criterios
de invarianza probados, es decir, configuracional, métrica
y escalar entre varonesy mujeres.
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Par ametros de los items. Se reportaron también las
cargas estructurales (Tabla 4), informacion que permite
evaluar mejor la relaciéon de cada item con todos los
constructos modelados (Graham, Graham y Thompson,
2003; Thompson, 1997). Los coeficientes estructurales de
cada item en su propio factor (iguales a las cargas
factoriales o coeficientes B) en general, fueron mayores
gue las cargas estructurales en los otros factores, aspecto
gue fue mas notorio en EP. Sin embargo, los items de AE
e IN mostraron coeficientes estructurales en los otros
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factores, cercade 0.50, indicando que lainterpretacién de
tales items puede ser factorialmente complegja.

Todas las cargas factoriales fueron estadisticamente
significativas (Z > 9.0), excepto lositems 14y 15enIN, e
item 5 en EP, €l resto de items (75 %) logr6 lo que
Steenkamp y Van Trijp (1991) llamaron €l débil criterio de
convergencia (prueba estadisticas Z > 1.96) y fuerte

Tabla4

criterio de convergencia del constructo (cargas factoriales
>0.50).

Confiabilidad

Los resultados de la confiabilidad (Tabla 4), estimados
desde € enfoque de lateoria cléasica de los test (coeficiente
o [Cronbach, 1951]) y e modelamiento factoria (coeficiente

Parametros de medicion de los items, correlaciones interfactoriales y confiabilidad

Coeficientes 3 (cargas)

Coeficientes estructura

AE EP IN h? AE EP IN
B1 0.804 0.647 0804  -0182  0.498
B2 0.800 0.641 0800  -0181  0.495
B3 0.817 0.668 0817  -0185 0506
B4 0.761 0.579 0761  -0172 0471
B6 0.712 0.506 0761  -0172 0471
B5 0.456 0.208 0103 0456  -0.21
B7 0.559 0.313 0127 0559  -0.257
B10 0.627 0.393 -0142 0627  -0.288
B11 0.740 0.548 -0.168  0.74 -0.34
B12 0.681 0.464 0154 0681  -0.313
B16 0.649 0.421 0147 0649  -0.298
B8 0.828 0.686 0513  -0381  0.828
B9 0.912 0.831 0564  -0419 0912
B14 0.400 0.160 0248  -0184 04
B15 0.473 0.224 0293  -0218 0473
¢
AE 1 - - -
EP 0227 1 - - -
IN 0619  -0.460 1 - - -
o 0885  0.774 0.771 - - -
® 088  0.790 0.761 - - -

(0.698)*

r. 0606  0.384 0.465 - - -
AVE 0608  0.391 0.475 - - -
JAVE 0779 0625 0.689 - - -

AE: agotamiento emocional. EP: eficacia profesional. IN: indiferencia. r,: correlacion inter-item promedio. AVE: varianza
extraida promedio. o y w: coeficientes de confiabilidad. ¢: correlacion interfactorial.
* coeficiente corregido por errores correlacionados.
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o [McDonald, 1999]), arrojaron que estos estadisticos
muestran valores muy similares entre si. Lamagnitud delos
mismos fue mayor a 0.75, por lo tanto los puntajes pueden
considerarse relevantes para la investigacion de grupo. La
precision poblacional de los coeficientes o se estim6 por
medio de intervalos de confianza (95 %), con & método
exacto de Koning y Frances (2003); paraAE, EPelN fueron
respectivamente: 0.873, 0.896; 0.751, 0.796; y 0.746, 0.794.
Respecto d coeficiente o para IN, se hizo una correccion
de su estimacién para tomar en cuenta los errores
correlacionados (L ucke, 2005; Raykov, 2001) entre los items
14 y 15. Se obtuvo un coeficiente de menor magnitud
aungue ain cercano a 0.70, sugiriendo que € impacto del
error correlacionado sobre la confiabilidad puede ser
sustancial.
Discusion

Se hall6 que los coeficientes estructurales de los items
de EP fueron mas diferenciados respecto a los otros
factores en los que sus coeficientes fueron pequefios.
Pero comparado con los coeficientes estructurales de los
items de AE e IN, estos fueron menos diferenciados entre
ellos, sugiriendo una complejidad factorial, es decir, que
lainterpretacion de los items no es simple, pues muestran
cargas factoriales elevadas en otras factores ademas del
propio factor (Fleming y Merino, 2005; Merinoy Grimaldo,
2010). Aungue la mayor magnitud de los items en sus
propios factores indica que representan el constructo
pretendido, existe una cantidad de varianza compartida que
no puede dejar de tomarse en cuenta. Este resultado es
coherente con la literatura, en que se tiende a encontrar
una mayor covariacion entre los factoresAE e IN y esta
complejidad puede ser razonable para comprender el
funcionamiento de ambos constructos (Merino y Grimaldo,
2010), pero que no ha sido explorado en € nivel de los
items pues los estudios revisados no reportan los
coeficientes estructurales. Es probable que los resultados
de los coeficientes estructurales sirvan para replantear
nuevos items de AE o IN de acuerdo a la magnitud de
estos coeficientes (ver por gemplo, Merino, 2013), o
expandir la definicién de ambos constructos.

Por otro lado, la similaridad de los coeficientes de
confiabilidad oo y  permite deducir que las cargas
factoriales pueden considerarse similares, y que los items
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correspondientes mantienen similar importancia en la
definicion cuantitativadel constructo, especialmente para
AE. En este factor puede afirmarse que satisface el modelo
tau-equivalente para definir su modelo de confiabilidad,
lo que significa que el coeficiente o es un estimador
aceptable (Zinbarg, Revelle, Yovel y Li, 2005). En la
situacion de EP, las cargas fueron moderadas, y su rango
de variacion fue comparativamente mayor que AE, aspecto
que impact6 en su bajo monto de varianza promedio (AVE).
Dada la similaridad entre sus coeficientes o y , puede
aceptarse también un model o tau-equival ente para estimar
la confiabilidad (McDonald, 1989; Zinbarg et al., 2005).
Respecto a IN, el rango de variabilidad de sus cargas
factoriales fue mayor entre dos paresdeitems (8y 9, 14y
15), aungue este efecto se cancel6 debido que no se
produjo una diferencia sustancia en sus coeficientes o y
. Pero esta diferencia debe tomarse en cuenta en la
interpretacion de este constructo, pues es un resultado
gue parece no encontrarse en otros estudios y puede
representar algo propio de la muestra de participantes.

Respecto alacovariacion entre los errores de los items
14y 15, esto no solo parece ser consecuencia de relaciones
conceptuales adicionales a la varianza comin de su
constructo, pues también pueden provenir del modo en
gue estan fraseados, dado que ambos se encuentran
consecutivamente presentados en e cuestionario, o por
una interaccién entre estos posibles motivos. Estos dos
aspectos han sido reconocidos como fuentes de varianza
Unica (Brown, 2006), y que pueden ser modelados como
ocurrié en el presente estudio. Si € ordenamiento de estos
items es unarazonable explicacion, unaformade evitar que
esta varianza Unica aparezca seria alterar su orden de
presentacién dentro del cuestionario. Y con respecto al
item 13, parece que su futurainclusion en e MBI-GS debe
considerar reformularlo o sencillamente removerlo, pues
nuestros resultados contindan cuestionando su
contribucion alavalidez del instrumento.

La metodologia aplicada permitié obtener las bases
estadisticas para evaluar los modelos que mejor
representan e comportamiento estructural delos items. Sin
embargo, esto debe entenderse como aproximaciones mas
gue representaciones exactas (Bentler y Dugeon, 1996) de
la forma como interaccionan las conductas muestreadas
por los items. Por otro lado, considerando que las
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variaciones de muestreo son menores cuando se analizan
datos en muestras rel ativamente grandes, es plausible que
la estructura del MBI-GS es una fuerte hipotesis
generalizable, y que se pueden obtener elevados
pardmetros de los items, una condicion que sugiere una
apropiada recuperacion de los factores (Costello y
Oshorne, 2005; MacCallum, Widaman, Zhang y Hong,
1999; Preacher y MacCallum, 2002).

Los hallazgos respecto alainvariancia de medicion del
MBI-GS fueron buenos, indicando que sus propiedades
estructurales se mantienen con pocos cambios entre las
muestras de acuerdo a sexo. Pero hay otras consecuencias
précticas delalM lograda, pues esto también permite que
las comparaciones usando los puntajes y las medias
observadas entre |os grupos sean apropiadas de realizar
(Steinmetz, 2013). LalM obtenida en la presente muestra
indica que el instrumento puede generar respuestas
levemente variantes entre los grupos, a menos entre
varones y mujeres, pero sin aparente impacto sobre las
propiedades de medicién. Las propiedades de medicién
puestas a prueba permiten establecer que, en ambos
grupos, puede identificarse la misma configuracién
factorial, que los items representan a su constructo de
manerasimilar, y € escalamiento de |l as respuestas también
s equivalente entre varones mujeres.

Los resultados del presente estudio dejan abiertas
varias cuestiones, las mismas que forman parte de sus
limitaciones; por ejemplo, el desbalance del tamafio
muestral en los trabajadores de la muestra, y que estos
provienen de Lima. Asimismo, no se probd directamente
el modelo de medicién apropiado para la confiabilidad.
Incluso con estas limitaciones, estos hallazgos tienen
implicancias relevantes en las mediciones que se realicen
en la poblacién como un criterio importante pero no Unico
pararealizar despistajes. Ademas, se requiere enfatizar el
cambio conceptual que ocurre en la evaluacion del MBI-
GS con respecto a las otras versiones, esto es, una crisis
en las relaciones de la persona con su trabajo sin que
necesariamente esto signifique también una crisis en la
relacion de la persona con los otros miembros del centro
laboral.
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