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Abstract: The Satisfaction with Life Scale (SWLS) is one of the most common-
ly used instruments for measuring life satisfaction. The aim of this study is
to test the psychometric properties of the Czech version of the SWLS using
Confirmatory Factor Analysis (CFA) and Item Response Theory (IRT) and to
test its invariance between social groups in terms of gender, age, and educa-
tion using Bayesian modelling on a representative sample of the Czech online
population, as the scale has not yet been tested on representative data in the
Czech Republic. The research sample consists of 960 respondents aged 18 to
69 years. The results confirmed that the psychometric properties of the Czech
version of the SWLS are very good, but, at the same time, it is evident that the
fifth item shows worse results than the other four items. In terms of dimen-
sionality, CFA and IRT confirmed its modified single-factor structure with
correlated residuals between the fourth and fifth items as the most appropri-
ate. Testing for approximate measurement invariance using Bayesian model-
ling showed that the SWLS measures comparably between groups based on
gender, age, and education. In conclusion, the Czech version of the SWLS is
a suitable, verified, and reliable instrument for measuring the life satisfaction
of Czech citizens.
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Uvod

Subjektivni blahobyt ¢i osobni pohoda je zejména v psychologii a sociologii Si-
roce pouZzivany termin, ktery se objevil koncem padesatych let 20. stoleti, kdy se
zacal pouZzivat jako jeden z indikatort kvality Zivota (Keyes et al., 2002). Subjek-
tivni blahobyt v sobé obsahuje tfi métitelné komponenty, mezi které patfi pozi-
tivni afekty, negativni afekty a Zivotni spokojenost (Andrews a Withey, 1976). Tato
studie se zaméfuje pouze na jednu dil¢f komponentu subjektivni osobni pohody,
konkrétné Zivotni spokojenost, kterou I1ze definovat jako , kognitivni a globalni
hodnoceni kvality vlastniho Zivota jako celku” (Pavot a Diener, 1993). Poznatky
o zivotni spokojenosti populace jsou dtilezité, jelikoz Zivotni spokojenost ma
socidlni, ekonomické, zdravotni a psychologické dopady na zZivot jedincti a rov-
néz predstavuje dilezity zdklad pro intervence v oblasti réiznych politik (Dolan
a Metcalfe, 2012; Dolan a White, 2007).

V mezindrodnich komparativnich vyzkumech se Zivotni spokojenost obvyk-
le méfi pomoci jedné jednoduché otazky, napf. v Evropském socidlnim vyzkumu
(ESS) ¢i Mezinarodnim programu socialntho vyzkumu (ISSP): ,,Kdyz vezmeme
v tivahu vSechny okolnosti, jak jste v soucasnosti celkové spokojen(a) se svyjm Zivotem?”
s moznostmi odpovédi na 11bodové skdle od 0 ,naprosto nespokojeny(4)” do 10
,naprosto spokojeny(a)” nebo v p¥ipadé Eurobarometru: ,Rekl(a) byste, Ze jste cel-
kové se svym Zivotem (1) velmi spokojen(a), (2) spisSe spokojen(a), (3) spise nespokojen(a)
nebo (4) velmi nespokojen(a)?”

Zptisob méfeni pomoci jednoduché otdzky je sice nendro¢ny a snadno pro-
veditelny, nicméné zaroven problematicky jak z hlediska teorie, tak i metodolo-
gie. Z teoretického hlediska pfedstavuje hlavni problém samotna konceptualizace
terminu Zivotni spokojenosti ovliviiujici obsahovou validitu, nebot kazdy jedinec
si pod timto pojmem mtzZe pfedstavit néco jiného a ve vysledku pak miizeme
jednou otdzkou méfit rtizné koncepty. S tim nepochybné souvisi i skute¢nost, ze
zivotni spokojenost lze dale vztdhnout k rliznym diléim oblastem (subdimen-
zim), napf. prace, rodina, vztahy atp., pficemz ackoliv se ve znéni otazky ptame
na celkovou Zivotni spokojenost, lidé svoji odpovéd nejcastéji vztahuji k soucasné
situaci a problémtim, které fesi. To neoddélitelné souvisi s hlavnim metodolo-
gickym problémem méfeni pomoci jedné otdzky, kterym je jeho nizkd reliabilita
(spolehlivost). Odpovédi na jednu otdzku v ramci celého dotazniku jsou totiz vy-
razné ovlivnény kontextudlnimi faktory, napt. pfedchazejici otazkou, soucasnou
néladou, okolnostmi, kdy, kde a s kym dotazovani probihd, paméti, ale i pocasim
(Huppert et al., 2009; Schwarz, 1987; Schwarz a Clore, 1983; Schwarz a Strack,
1991).

Z vicepolozkového méfeni celkové Zivotni spokojenosti je nejvice pouZiva-
nym a ovéfenym ndstrojem Skdla spokojenosti se Zivotem (Satisfaction with Life
Scale, déle jen ,SWLS”) od Dienera et al. (1985), kterou testujeme i v této stu-
dii. SWLS obsahuje pét poloZzek hodnocenych na sedmibodové Likertové skale
od 1 ,rozhodné nesouhlasim” do 7 ,, rozhodné souhlasim” (Tabulka 2). Findlni,
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pétipolozkova podoba 8kdly byla vyvinuta z ptivodnich 48 polozek vztazenych
k hodnoceni vSech slozek subjektivni osobni pohody, tedy pozitivnich a nega-
tivnich afektti a Zivotni spokojenosti. Faktorovd analyza vsech polozek vyextra-
hovala tfi faktory jako tfi komponenty subjektivni osobni pohody. JelikoZ cilem
bylo métit pouze Zivotni spokojenost, dva faktory vztahujici se k afektiim a po-
lozky s nizkymi faktorovymi zatéZemi z faktoru Zivotni spokojenosti byly vyta-
zeny, coz vedlo ke sniZeni poctu poloZek na 10. Nékteré z téchto polozek mély
stejny vyznam a byly tak duplicitni, polovina z nich byla vyfazena a vysledkem
je findlni skdla s péti poloZkami, ktera se obzvlasté v zapadoevropskych zemich
a Spojenych statech pouziva od osmdesétych let (Diener et al., 1985). V nasledu-
jicich desetiletich bylo vyvinuto nékolik dalsich néstroj(i pro méfeni Zivotni spo-
kojenosti, nicméné vsechny vychdazeji z ptivodni SWLS s péti polozkami. Jako pii-
klad 1ze uvést 15polozkovou Temporal Satisfaction with Life Scale (TSWLS) (Pavot
et al., 1998) nebo Sestipolozkovou Riverside Life Satisfaction Scale (RLSS) (Margolis
et al., 2019).

SWLS byla a stéle je intenzivné zkoumana a testovdna (Emerson et al., 2017;
Pavot a Diener, 2008; Vassar, 2007). Naprosta vétsina studif vyuzivajicich metod
klasické testové teorie (Classical Test Theory, déale jen ,,CTT*”) potvrdila jeji dob-
ré psychometrické vlastnosti véetné validity, vnitfni konzistentnosti a test-retest
reliability (Diener et al., 1985; Lucas et al., 1996; Pavot et al., 1991; Pavot a Die-
ner, 1993; Vassar, 2007). Z hlediska testovani ekvivalence a dimenzionality SWLS
se vSak vysledky lisf (Clench-Aas et al., 2011; Emerson et al., 2017). Ekvivalence
SWLS je testovdna nejcastéji z hlediska sociodemografickych charakteristik (po-
hlavi, vék, vzdélani) a dalsich znakt (napf. etnicita, rodinny stav ¢i ¢asové body),
pricemZ na zdkladé vysledki studii nelze stanovit jednoznacny zavér o dosa-
Zené urovni ekvivalence (Emerson et al., 2017; Jovanovic, 2017). Co se tyka di-
menzionality SWLS, vétSina studii potvrdila jeji jednodimenzionalni strukturu
s jednim faktorem, nicméné nékteré studie navrhuji dvoudimenziondlni struk-
turu s faktorem , pfitomnost” (prvni aZ tfeti polozka) a , minulost” (¢tvrtd a patd
polozka), pfipadné dal$i modifikace, jako napt. jednofaktorova struktura s ko-
relaci chyb mezi ¢tvrtou a patou polozkou (Clench-Aas et al., 2011; Jovanovié,
2017).

Ackoliv SWLS byla testovdna v mnoha zemich po celém svété, v Ceské re-
publice jen omezen&. Pro Ceskou republiku existuje pouze jedna starsi studie
z roku 1999, testujici jeji psychometrické vlastnosti na malém vzorku vysokoskol-
skych studentt (Lewis et al., 1999), a na ni navazujici studie, testujici jeji stabilitu
v Case, ale opét na velmi malém a homogennim vzorku (Navratil a Lewis, 2006).
Pravé tyto charakteristiky (maly vyzkumny vzorek a jeho homogenita) pfedsta-
vuji problém pro adekvétni validizaci skaly a zobecnitelnost vysledkii, nicméné
zaroven jsou typickym znakem vétSiny dosud realizovanych studii (Clench-Aas
et al., 2011; Hutlell a Gustavsson, 2008).

Cilem této studie je pomoci konfirmacni faktorové analyzy (Confirmatory
Factor Analysis, dale jen ,,CFA”) a teorie odpovédi na polozku (Item Response The-
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ory, dale jen ,IRT") otestovat psychometrické vlastnosti ¢eského piekladu SWLS.
Pro testovani ekvivalence z hlediska pohlavi, véku a vzdélani byl pouzit novéjsi
plistup testovani tzv. pfiblizné ekvivalence méteni (approximate measurement in-
variance, dale jen ,,AMI”), vychazejici z bayesovské statistiky (dale jen ,BSEM”).
Ve vyzkumu subjektivni osobni pohody nebyl dosud bayesovsky piistup p¥ilis
aplikovan (napf. Raudenskd, 2020; Raudenska a Hanzlovd, 2021), nicméné jeho
zavéry poskytuji spolehlivéjsi informace o nesrovnatelnosti jednotlivych polozek
ve Skale.

Predpokladame, Ze hlavnim pfinosem této studie bude otestovéani a validi-
zace Ceského pfekladu SWLS a zhodnoceni, zda je mozné skalu pouZit pro srov-
nani mezi riznymi socidlnimi skupinami v ¢eské populaci. Zaroven se aplikaci
v Ceském prostfedi nepftili§ pouzivanych metod (IRT, BSEM) budeme snazit uka-
zat jejich moZzné vyuziti pf¥i modelovani dat a podnitit zdjem ceskych vyzkum-
nik® o pouziti téchto metod v dalsich podobné orientovanych metodologickych
studiich.

Konfirmacni faktorovd analyza (CFA) a teorie odpovédi na poloZku (IRT)

Konfirmacéni faktorovd analyza (Confirmatory Factor Analysis, ,,CFA”), jejimz auto-
rem je Svédsky psychometrik Joreskog (1969), je statisticka metoda spadajici pod
vétsi celek metodologie strukturniho modelovéni. Jak je z jejtho ndzvu patrné,
jejim cilem je ovéfeni (konfirmace) urcitého apriorniho (pfedem daného) modelu
vztahi mezi polozkami, ktery by mél byt zaloZen na teoretickém zdkladé. Jiz
na zacatku analyzy md tak vyzkumnik pfedstavu o podobé a struktufe mode-
lu a aplikaci CFA na testovana data se ho snazi potvrdit ¢i vyvratit. Vzhledem
k tomu, Ze dimenzionalita SWLS 8kély neni jasné prokdzana a existuje nékolik
teoretickych modelt (Clench-Aas et al., 2011; Emerson et al., 2017), pfedstavuje
CFA velmi vhodnou metodu pro jejich otestovani.

Pro stanoveni rozhodnuti o vysledcich CFA se pouZivaji chi-kvadrat test
a indexy vhodnosti modelu, napf. CFI (Comparative Fit Index) nebo RMSEA
(Root Mean Squared Error of Approximation). Vzhledem k tomu, Ze chi-kva-
drat je citlivy na velikost vzorku a u vétsich souborti vychdzi témét vzdy sta-
tisticky vyznamny (Chen, 2007; Kline, 2005), bude v této studii pouzit pouze
jako deskriptivni ukazatel a hodnoceni bude zaloZeno na hodnotach indext CFI
a RMSEA. V pfipadé CFI hodnoty nad 0,90 ukazuji na pfijatelny model a hod-
noty nad 0,95 signalizuji dobrou shodu modelu s daty (West et al., 2012). Pro
RMSEA je hranice pro pfijatelny model 0,08 a pro dobry model 0,06 (West et al.,
2012).

Velmi vhodnou metodou pro hodnoceni kvality a vyvoj skal je pak teo-
rie odpovédi na polozku (Item Response Theory, ,IRT”), kterd vSak v piipadée
SWLS nebyla dosud piili$ aplikovdna (Avcu, 2021; Nima et al., 2020; Oishi, 2006;
Vitterso et al., 2005). Jde o pomérné moderni metodologicky p¥istup zaloZzeny na
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matematickém modelovani vztahu latentni proménné a méfitelné odpovédi na
konkrétni poloZku v rdmci celého testu ¢i skaly, ¢imZz se pravé primdrné odlisuje
od CTT, kterd pracuje s celym testem/skdlou. Na zdkladé informaci o fungovani
jednotlivych poloZek lze vylepsit psychometrické vlastnosti skély jako celku (De
Ayala, 2009; DeMars, 2010). Prdvé zaméfeni na fungovani jednotlivych polozek
patfi mezi hlavni pfinosy IRT. Tim dal$im je vizudlni zobrazeni pomoci rtiznych
grafti, které prispivd k lepsi interpretaci a pochopitelnosti vysledkt. Aplikaci IRT
lze rovnéz zkoumat vhodnost délky odpovédni skaly a styl odpoviddni respon-
dentd. Jinymi slovy miizeme zjistit, zda je pocet bodti na odpovédni skale odpo-
vidajici nebo zda jsou nékteré kategorie nadbyte¢né, zda respondenti nevyuzivaji
pouze krajni ¢i prostfedni body odpovédni skdly a mnoho dalsiho (De Jong et al.,
2008; O’Connor et al., 2015).

SWLS obsahuje pét ordindlnich polozek hodnocenych na sedmibodové Li-
kertové skale, proto je na né vhodné aplikovat model odstuprniovanych odpovédy,
tzv. Graded Response Model (,GRM”). Na zdkladé tohoto modelu ma kazda po-
lozka odhadnuty vlastni diskrimina¢ni parametr (a), ktery oznacuje, jak dobfe
¢i Spatné dand polozka diskriminuje a jak silné se vztahuje k latentnimu rysu!,
a urcity pocet threshold parametrii (b), které 1ze definovat jako prahové hodnoty
mezi jednotlivymi kategoriemi na odpovédni skéle (pocet threshold parametrti je
vzdy o jeden niZsi neZ pocet bodi na odpovédni skéle). Co se grafického zobraze-
ni tykd, pro zhodnoceni fungovani kategoridlnich ordinalnich poloZzek je nejpti-
nosné&jsi graf charakteristickych ktivek polozky (tzv. category characteristic curve,
,CCC*¥). Z téchto k¥ivek mhiZeme vy¢ist, jaka je pravdépodobnost, Ze respondent
s urcitou trovni latentniho rysu odpovi na polozku konkrétni kategorii na odpo-
védni skale. Pfechody mezi jednotlivymi kategoriemi na odpovédni skale jsou
hodnoty threshold parametrii (b). Tento graf 1ze zaroven vyuZit pro analyzu toho,
jak respondenti danou odpovédni skdlu vyuzivaji, identifikovat jejich response
style. Dalsi uzitecné zobrazeni je pomoci grafu informacnich funkei polozky (item
information function, ,1IF”), ze kterych 1ze vy¢ist, které polozky jsou pro danou
Skdlu nejpfinosnéjsi, tzn. poskytuji nejvice informace, a naopak identifikovat
polozky, které by mohly byt ze skdly vyfazeny. Pro zhodnoceni skdly jako cel-
ku se pouziva informacni funkce testu (test information function, ,TIF”) doplnénd
chybou méfeni. Pfi testovani navrzenych teoretickych modelti se pouzivaji rtizné
metody odhadu danych parametrd, jejichz volba ¢asto zavisi na druhu promén-
nych, se kterymi vyzkumnik pracuje (napf. spojité ¢i kategoridlni). V nasi studii
bude vypocet IRT modelt zalozen na metodé MML (maximum marginal likelihood
estimation) s algoritmem EM (expectation-maximization).

! Jde o ekvivalent faktorovych zatézi v CTT.
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Testovdni ptiblizné ekvivalence méteni (AMI)*

Pro smysluplné porovnani koncept (v piipadé této studie Zivotni spokojenosti)
je vyzadovéno, aby byl studovany koncept méfen stejnym zptisobem napiic rtiz-
nymi skupinami (napf. v naSem pfipadé socidlnimi skupinami). Dosazeni urcité
urovné ekvivalence (srovnatelnosti) méfeni nastroje méficiho dany koncept zna-
mend, Ze nastroj méfi stejny koncept na stejné méfici stupnici shodné ve vsech tes-
tovanych skupindch. Tim lze zarucit, Ze pozorované rozdily mezi skupinami jsou
skuteénym odrazem socidlnich rozdild, a nikoliv pouze chybou méfeni (Davidov,
Cieciuch et al., 2018). Ekvivalenci lze testovat pomoci rtiznych metod (Anyzova,
2013, 2014, 2015; Davidov, Schmidt et al., 2018), které 1ze rozdélit do dvou sku-
pin — na tradi¢ni p¥istupy testujici presnou ekvivalenci méreni (EMI) a modernéjsi
piistupy zaméiujici se na testovani p7iblizné ekvivalence méfeni (AMI). V rdmci této
studie bude aplikovan novéjsi piistup k testovani ptiblizné ekvivalence zalozeny
na bayesovském modelovani.

K pfedstaveni této techniky zopakujeme nékolik jiz zminénych faktd. Tra-
di¢ni p¥istup k testovani pfesné ekvivalence je zaloZen na testovani nékolika hie-
rarchicky uspofddanych trovni, z nichz kazda je definovana vzristajici restrikci
kladenou na testovany model (Davidov et al., 2014; Meredith, 1993; Steenkamp
a Baumgartner, 1998; Vanderberg a Lance 2000). Nejnizsi trovni je konfigurdlni
ekvivalence, ktera pfedpoklddd, Ze faktorova struktura méfeného konceptu je stej-
né napfi¢ raznymi skupinami. Jinymi slovy, Ze dany koncept je méfen stejnymi
polozkami totozné v raznych skupinach. Druha troven (metrickd ekvivalence) vy-
Zaduje shodu faktorovych zatézi ve vSech porovndvanych skupinéch, aby zastal
zachovén stejny vyznam latentni proménné. DosaZeni metrické ekvivalence je
dostatecnym pfedpokladem pro vécné analyzy srovnavajici faktorové kovariance
a nestandardizované regresni koeficienty mezi zkoumanymi populacemi (Steen-
kamp a Baumgartner, 1998; Vanderberg a Lance, 2000). Tteti tirovni je skaldrni ekvi-
valence, ktera ke shodé faktorovych zatézi ptidéva i poZadavek na shodu polozko-
vych konstant ve vSech skupindch. Tim se pfedpoklada, Ze respondenti se stejnou
hodnotou latentni proménné majf i stejnou o¢ekdvanou odpovéd bez ohledu na
prisludnost ke konkrétni skupiné (Davidov et al., 2014). Tato troven je povaZova-
na za nezbytnou pro porovnani latentnich pramért ¢i praméra hrubych skort
jednotlivych polozek mezi skupinami (Meredith, 1993). Nej¢astéjsi metodou pro
testovani EMI je viceskupinovd konfirmacni faktorova analyza (MG-CFA) (Kim et
al., 2017). Pro stanoveni rozhodnuti, jaké drovné EMI bylo dosaZeno, se pouzivajf
chi-kvadraét test a indexy vhodnosti modelu, napf. CFI (Comparative Fit Index)
nebo RMSEA (Root Mean Squared Error of Approximation). Dosazeni pfislus-
né urovné ekvivalence je posuzovano porovnanim indexti vhodnosti mezi méné

2 Obecny popis této metody vychazi z jiz publikovaného ¢lanku Raudenska a Hanzlova
(2021), jeji pouziti na ¢eskd data je zde originalni.
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a vice restriktivnim modelem (ke stanoveni jejich idedlnich hodnot doporucuje-
me ¢lanky Rutkowski a Svetina, 2014, 2017; West et al., 2012).

Naproti tomu testovani AMI je zaloZeno na uvolnéni pozadavku na shodu
taktorovych zatézi a konstant mezi skupinami a jeho nahrazeni tim, aby vSechny
parametry byly ,pfiblizné stejné” (Muthén a Asparouhov, 2012; Van de Schoot
et al., 2013). Pfedpokldda se, Ze rozdily mezi parametry nebudou nulové jako
v ptipadé EMI, ale téméf nulové (Muthén a Asparouhov, 2012). Rozdily mezi pa-
rametry jsou stdle udrZzovany na minimdlni hodnoté, aby bylo zajisténo, Ze zkou-
mané koncepty zlstanou pfibliZzné srovnatelné. SniZzeni pozadavku naprosté
rovnosti, ktery mtiZe byt v mnoha pf¥ipadech vnimdn jako nepfiméfeny, neovliv-
nuje vyzkumny zamér testovat a porovndvat socidlni jevy mezi rliznymi skupi-
nami ¢i kulturami (Pokropek et al., 2020). Testovani AMI bylo aplikovano v mno-
ha srovndavacich studiich, pficemz zejména v poslednich letech zdjem o tuto me-
todu neustéle roste (Bujacz et al., 2014; Cieciuch et al., 2018; Davidov, Cieciuch et
al., 2018; Seddig a Leitgob, 2018; Winter a Depaoli, 2020; Zercher et al., 2015). Pro
testovani AMI lze vyuzit bayesovského modelovani (MG-BSEM) nebo metodu
alignment (vice viz napf. Kim et al.,, 2017), pficemz v této studii budeme apli-
kovat bayesovsky pfistup, ktery umoZzniuje vyuzit apriorni informace distribuci
proménnych vyustujici jak v lepsi odhad velikosti parametrti a latentnich pro-
meénnych, tak i v lepsi odhad statistik celkového modelu. Stejné tak je vhodnou
metodou generujici reliabilngjsi vysledky v pfipadé mensich vzork (vice viz
Lee, 2007).

Bayesovsky piistup k testovani pfiblizné ekvivalence obvykle pozaduje
omezeni primérného rozdilu mezi parametry (tzv. apriorni pramér / prior mean)
na nulu a odchylky parametrt (tzv. apriorni rozptyl / prior variance) na hodnotu
nenulovou, byt stdle dostate¢né malou. Rozhodnuti o velikosti apriorniho roz-
ptylu zalezi na samotném vyzkumnikovi, pficemz od této velikosti se odrazi
Groveni aproximace. S rostouci hodnotou apriorniho rozptylu se predpoklada,
Ze se parametry v modelu budou vice lisit a Ze tento model bude vice odlisny od
modelu EMI (Cieciuch et al., 2018). Jelikoz nevhodné zvolena hodnota apriorniho
rozptylu miiZze vyznacné ovlivnit odhad latentnich priimért a vypocet smérodat-
nych odchylek jednotlivych parametrti, je doporucovano testovat sérii modelti
s riiznou velikost{ apriornich rozptylt (napt. 0,001; 0,005; 0,01; 0,025 a 0,05), aby
bylo mozné identifikovat nejvhodnéjsi model nejvice odpovidajici datim (Pokro-
pek et al., 2020). Dle autorti je vhodné zacit testovani AMI s apriornim rozptylem
0,000, ktery odpovidé skaldrni ekvivalenci v EMI a dle kterého jsou faktorové
zatéze a konstanty shodné mezi skupinami. Tento model vSak vétsinou nedava
zadouci vysledky, proto se dale pokracuje s postupnym zvySovanim apriorniho
rozptylu az do chvile, kdy model v porovnani s pfedchozim vykazuje vyrazné
zlepseni, a indexy vhodnosti modelu dosahuji poZadovanych hodnot pro dobry
model. Co se tyka hranice apriorniho rozptylu, u které 1ze pomérné bezpecné bez
rizika nezkreslenych hodnot porovnévat latentni priiméry mezi skupinami, tak
ta nenf jasné stanovena. Napf. Van de Schoot et al. (2013) ve své simulaé¢ni studii
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tuto hranici navrhuji na 0,05, nicméné podle Pokropka et al. (2020) jiz tato hodno-
ta povoluje pftili§ velkou meziskupinovou variabilitu mezi parametry.

Vybér nejvice vyhovujictho modelu je v pfipadé bayesovského testovani
AMI zaloZen na nékolika kritériich, pfi¢emz mezi nejpouzivanéjsi patfi informac-
ni kritérium o odchylce (Deviance Information Criterion, déle jen , DIC”) a Baye-
sovo informaéni kritérium (BIC). Zadouci jsou co nejnizsi hodnoty DIC a BIC,
pricemz v pfipadé komplexnéjsich modelti s vice proménnymi je DIC preferova-
no pfed BIC. Pro zhodnoceni, zda model sprdvné odpovida dattim, se pouziva-
ji posteriorni prediktivni pravdépodobnost (Posterior Predictive Probability value,
déle jen , PPP”) a 95% kredibilni interval (95% Credibility Interval, déle jen , CI”)
(Kim et al., 2017; Muthén a Asparouhov, 2012). Pro konstatovani, Ze bayesovsky
model dobfe odpovidd datlim, nesmi byt PPP statisticky vyznamné (hodnoty
0,05 ¢i vyssi) a CI musi obsahovat nulu.

Pfi testovani rtiznych velikosti apriorniho rozptylu a hledani toho nejlépe
odpovidajiciho, respektive porovndvani modelu s mensim a vys$sim apriornim
rozptylem, jsou stanoveny nasledujici prahové hodnoty pro rozdily mezi DIC
a BIC. Pokud doslo ke sniZeni hodnoty BIC o 20 bodii ¢i vice, u hodnoty DIC
0 14 bodti ¢i a vice a hodnota PPP se zvysila o 0,01 v pfipadé testovani modelu
s vySSim apriornim rozptylem, doporucuje se tento model pfijmout a hodnotu
apriorniho rozptylu jiZz nezvysovat. Zadouci je pii hodnoceni kombinovat vyse
uvedené indexy, pfi¢emz za nejspolehlivéjsi jsou povazovany zmény DIC a PPP
(Pokropek et al., 2020).

Data a metody?®
Data

Data pro analyzu byla sbirdna v srpnu 2021 online metodou (CAWI) prostfednic-
tvim panelu vyzkumné agentury Data Collect, s. r. 0. Vyzkumny vzorek je repre-
zentativni pro online populaci CR ve véku 18 az 69 let a byl ziskdn kvétni meto-
dou na zédkladé pohlavi, véku, vzdélani, kraje a velikosti mista bydlisté. Celkem
bylo sebrdno 1 048 platnych dotaznikd, pficemz 88 z nich bylo vyfazeno v pribé-
hu faze ¢isténi a kontroly. Findlni vyzkumny vzorek ¢ita 960 respondentti, z nichz
je 481 muza (50,1 %, pramérny vék 43,3 roku) a 479 Zen (49,9 %, primérny vék
44,0 roku). RozlozZeni vyzkumného vzorku z hlediska vékovych skupin a vzdéla-
nostnich kategorif je uvedeno v Tabulce 1.

* Dataset a skripty jsou k dispozici v online pfiloze (https://doi.org/10.13060/
csr.2023.047).
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Tabulka 1. RozloZeni vyzkumného vzorku dle véku a vzdélani (N = 960)

Cetnosti Procenta (%)

Vékové skupiny

18-24 91 9,5

25-34 183 191

35-44 224 23,3

45-54 196 20,4

55-69 266 27,7
Vzdélanostni kategorie

zékladni 58 6,0

stfedoskolské bez maturity /vyuceni 331 34,5

stitedoskolské s maturitou 361 37,6

vyssi odborné, vysokoskolské 210 21,9

Vyzkumny ndstroj (SWLS)

Pro analyzu byl pouZit ¢esky pieklad SWLS* s nékolika zménami a Gipravami® na
zakladé pilotaze (viz Tabulka 2). Znénfi otazky v dotazniku bylo nésledujic:

NiZe je pét vyroku, s nimiz mutzZete souhlasit ¢i nesouhlasit. Na stupnici od 1 (roz-
hodné nesouhlasim) do 7 (rozhodné souhlasim) vyjadfete miru svého souhlasu ¢i
nesouhlasu s kazdym tvrzenim. Odpovidejte, prosim, oteviené a upfimné.

(1) rozhodné nesouhlasim — (2) nesouhlasim — (3) spiSe nesouhlasim — (4) ani souhla-
sim, ani nesouhlasim — (5) spie souhlasim — (6) souhlasim — (7) rozhodné souhlasim

1. Mgj Zivot je v mnoha ohledech blizko mému ideélu.

2. Podminky mého Zivota jsou vynikajici.

3. Jsem spokojen(a) se svym Zivotem.

4. Az dosud jsem dostal(a) od Zivota téméf vse, co jsem chtél(a).

5. Kdybych mohl(a) Zit sviij Zivot znovu, nezménil(a) bych téméf nic.

* Dostupny zde: http://labs.psychology.illinois.edu/~ediener /SWLS.html.

> Hlavni zménou byl dle naseho nazoru spravny pfeklad prostiedniho bodu na odpovédni
skéle, ktery v origindlnim pfekladu neni odpovidajici, nebot odpovéd ,nemohu se roz-
hodnout” lze interpretovat jako ,nevim” a tim dochdazi k poruseni ordinality skély. Ve
znéni jednotlivych poloZek doslo pouze ke stylistickym opravam zejména ve slovosledu.
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Graf 1. T¥i testované modely SWLS

M1 M2 M3
swl01 || swl02 || swl03 || swl04 | swl05 swl01 || swl02 || swl03 || swl04 || swl05 swl01 || swl02 || swl03 || swl04 || swl05

Metody a analytickd strategie

Pfiprava dat a zdkladni analyzy byly provedeny ve statistickém softwaru SPSS 27,
testovani dimenzionality a testovani ekvivalence v Mplus 7.2. IRT analyza byla
realizovdna ve volné dostupném statistickém softwaru R za pouZiti balicku
,mirt”¢. Na data byl aplikovdn model odstupiiovanych odpovédi (GRM) vhodny
pro ordindlni proménné (Samejima, 1969).

Analyza testovani dimenzionality a ekvivalence probihala v nékolika krocich
(viz Tabulka 3). V prvnim kroku byly za pomoci konfirmacni faktorové analyzy
(CFA) s metodou odhadu MLR (maximum likelihood estimation with robust standard
errors) a teorie odpoveédi na polozku (IRT) s metodou MML (maximum marginal
likelihood estimation) s algoritmem EM (expectation-maximization)’ testovany tfi va-
rianty modelu SWLS (pro jejich grafické zobrazeni viz Graf 1), které vychazi z do-
sud realizovanych studii (napf. Clench-Aas et al., 2011; Jovanovi¢, 2017).

Za prvé jednofaktorovy model (M1), ktery pfedpokladd, Ze vsechny métici
polozky adekvétné a shodné pfispivaji k vysvétleni latentniho faktoru ,spoko-
jenost se Zivotem”. Za druhé, dvoufaktorovy model (M2), ve kterém prvni tfi
polozky (swl01, swl02, swl03) tvoii faktor ,pfitomnost/¢i aktudlni spokojenost se
zivotem” a posledni dvé polozky (swl04, swl05) , minulost/¢i celkova spokoje-

¢ Program Mplus rovnéz nabizi moznost provést IRT analyzu, nicméné nenabizi tolik vy-
pocetnich a grafickych moZnosti jako balicky v R, proto jsme se rozhodly pro tuto kombi-
naci softwart.

7 Pouziti a komparace obou téchto metod v metodologickych pracich zabyvajicich se psy-
chometrii a testovanim ekvivalence je dnes jiZ béZnou praxi (viz napt. Bean a Bowen, 2021;
Buchholz a Hartig, 2020; Caycho-Rodriguez et al., 2020; Kim a Yoon, 2011; Yuan et al., 2021

atp.).
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Tabulka 3. Analyticka strategie

Modely:
M1: jednofaktorovy model

M2: dvoufaktorovy model (pfitomnost — swl01, swl02, swl03, minulost — swl04, swl05)

M3: jednofaktorovy model s korelovanymi rezidui mezi swl04 a swl05

Krok  Typ analyzy Model
1 Testovani dimenzionality (CFA, IRT) M1, M2, M3
2 Testovani ptiblizné ekvivalence AMI (MG-BSEM),

bayesovsky model s riznymi apriornimi rozptyly M3

z hlediska pohlavi, véku, vzdélani

nost se zZivotem, kde hodnotim i proZitou minulost”. A za tfeti modifikovany jed-
nofaktorovy model s korelovanymi rezidui mezi swl04 a swl05 (M3), ktery opét
predpoklada, Ze vSechny méfici polozky shodné pfispivaji k vysvétleni latentni-
ho faktoru ,,spokojenost se zivotem”, ale navic rovnéz p¥ipousti, Ze posledni dvé
polozky jsou si velmi podobné, souvisi spolu a méfi podobny konstrukt. Tato
predpoklddana shoda mezi polozkami se do modelu zakresluje jako korelace je-
jich chyb méfen.

Na zdkladé vysledkt byl vybran nejvhodnéjsi model, ktery byl ve druhém
kroku pouZzit pro testovani p¥iblizné ekvivalence (AMI) za pomoci bayesovského
modelovani (BSEM) z hlediska pohlavi, véku a vzdélanf®. Vzhledem k pouziti
IRT pro testovani psychometrickych vlastnosti skaly SWLS by se dale nabizelo
pristoupit k testovani DIF (Differential Item Functioning, tzv. odlisné fungovani
polozky), a nikoliv k testovani ekvivalence, nicméné k tomuto kroku jsme nepfti-
stoupily z dtivodu, Ze DIF je primdrné uréeno pro jednodimenzionalni modely
a porovnani mezi dvéma skupinami. Nami vybrany model M3 neni pIné jedno-
dimenziondlni, jelikoZ obsahuje korelaci chyb mezi dvéma polozkami, a porov-
navame ho mezi ¢tyfmi aZ péti skupinami dle proménnych vék a vzdélani. V pii-

vvvvvv

techniky, coz by bylo nad rdmec tohoto ¢lanku.

8 'V tmyslu bylo otestovat ekvivalenci i z hlediska kraje, nicméné vzhledem k nizkému po-
¢tu pripadt v nékterych krajich, respektive malému N, nebyla tato analyza mozna.

48



Stati

Tabulka 4. Deskriptivni statistiky a testovani normality (N = 960)

Pramér Sr:gzﬁ;d]ﬁ(’rgé Sikmost Spicatost
swl01 3,97 1,42 -0,30 -0,31
swl02 4,10 1,40 -047 -0,19
swl03 4,59 1,45 -0,65 0,06
swl04 4,08 1,51 -0,39 -0,51
swl05 3,63 1,69 0,08 -0,82
SWLS 20,37* 6,18 -0,37 -0,11

Poznamka: *Praimér v rozmezi 5-35.

Vysledky/Analyza
Deskriptivni statistiky

V Tabulce 4 jsou zobrazeny deskriptivni statistiky a vysledky testovani normality
pro celou skalu i pro jednotlivé polozky. Primér odpovédi na polozky swl01 az
swl05 na sedmibodové skale byl 3,97, 4,10, 4,59, 4,08 a 3,63, pramér celé skdly pak

20,37. Detailnéjsi rozlozeni odpovédi dle pohlavi, véku a vzdélani zndzornuje Ta-
bulka 5.

Testovdni dimenzionality pomoci CFA

Prostfednictvim CFA s metodou odhadu MLR byly testovany tfi modely (M1,
M2, M3) faktorové struktury SWLS (viz Tabulka 3). Vysledky zobrazené v Tabul-
ce 6 ukazuji, Ze M2 a M3 vykazuji lepsi shodu s daty nez zakladni jednofaktorovy
M1 (CFI=0,995 vs. 0,980, RMSEA = 0,045 vs. 0,080). V p¥ipadé M2 vsak dosahuje
hodnota korela¢niho koeficientu mezi faktory témét tplné shody (r = 0,91), coz
naznacuje, Ze faktory ,pfitomnost” a ,minulost” nelze snadno rozlisit, a tento
model tak neni iplné vhodny. Navic oba tyto faktory jsou tvofeny pfili§ malym
poctem polozek (kazdy faktor by mél sestdvat minimalné ze tii polozek). Model
M3 s korelovanymi rezidui mezi swl04 a swl05 dosahuje shodnych hodnot jako
dvoufaktorovy M2, jelikoZ jsou oba modely matematicky ekvivalentni (MacCal-
lum et al., 1993), ale nezahrnuje kontroverzné vysokou korelaci mezi dvéma fak-
tory a navic vécné lépe odrazi aspekt ¢asu souvisejici se znénim polozek (tj. pi-

tomnost a minulost) a vyznacuje se vyssi parsimonii (Clench-Aas et al., 2011).
Rovnéz je pti méfeni psychologickych konstruktii typickym znakem pfitomnost
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Tabulka 6. Testovani modelt (CFA)

Model Chi? (df) CFI TLI RMSEA  90% CI. RMSEA  SRMR
M1 35,541 (5) 0,980 0,961 0,080 [0,056; 0,105] 0,022
M2 11,731 (4) 0,995 0,988 0,045 [0,016; 0,076] 0,011
M3 11,731 (4) 0,995 0,988 0,045 [0,016; 0,076] 0,011

Pozndmky: Chi? = Chi-kvadrat, df = stupné volnosti, CFI = Comparative Fit Index,

TLI = Tucker-Lewis Index, RMSEA = Root Mean Square Error of Approximation, 90 %
C.I. RMSEA = 90% interval spolehlivost pro RMSEA, SRMR = Standardized Root Mean
Squared Residual.

Graf 2. Fit nejvhodnéjsiho modelu (M3), vysledky CFA, standardizované odhady

0,23 0,38

0,40 0,35 0,61
i ; 0,22

swl01 swl02 swl03 swl04 swl05

~N Nt 7

078 081 088 079 0,62
1,00 @

sekunddarnich minoritnich latentnich faktorf, tzn. Ze méfeny konstrukt pro di-
véryhodnou interpretaci celkového skére nemusi spliiovat pozadavek striktni
jednodimenzionality, ale postacuje, aby byl primdrné jednodimenziondalni (Slo-
cum-Gori et al., 2009). Tuto podminku model M3 také splituje. Pro nasledujici
metodologické testovani byl z vy$e uvedenych diivodti jako nejvhodnéjsi vybran
M3, tedy modifikovany jednofaktorovy model s korelovanymi rezidui mezi swl04
a swl05. Ke stejnému zavéru, tedy zvoleni M3 jako nejvhodnéjstho modelu, do-
spéli i dal$i vyzkumnici ve svych studiich (Bai et al., 2011; Clench-Aas et al., 2011;
Glaesmer et al., 2011; Jovanovi¢, 2017).
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IRT analyjza

Psychometrické vlastnosti SWLS byly ddle zkoumany pomoci IRT analyzy, ktera
mimo standardni statistiky z CTT poskytuje dalsi idaje o hodnotach parametrti
a rovnéz i velmi ndzorné vizudlni zobrazeni. Tato analyza je zaloZena na testova-
ni SWLS jako celku, tedy jednofaktorové struktury®. V Tabulce 7 jsou zobrazeny
vypoctené hodnoty diskriminac¢nich (a) a threshold (b,) parametrtt z GRM pro
jednotlivé polozky a v Grafu 3 jejich informacni funkce. Informaéni funkci celé
gkaly vcetné standardni chyby zndzornuje Graf 4.

Dle vysledkti v Tabulce 7 a Grafech 3 a 4 mtizeme zhodnotit, Ze SWLS
vykazuje velmi dobré fungovani, a to zejména mezi drovni -2 a 2,5 kontinua
latentniho rysu 0 (Zivotni spokojenosti). Hodnoty diskrimina¢niho parametru
dosahuji pro vS8echny polozky vysokych, a tedy Zddoucich hodnot, dle Bakera
(2001) se dajf oznacit za , velmi vysoké”. Zaroven je evidentni, Ze hodnota toho-
to parametru je niz$i u polozky swl05, coz koresponduje s vysledky CFA a jeji
nizsi faktorovou zatéZi a ukazuje na jistou problemati¢nost této polozky. Co se
tykd hodnot threshold parametrti, tak ty se pohybuji v rozmezi od —1,96 (swl03)
po 2,34 (swl02). Naptiklad pro swl02 plati, Ze osoba s hodnotou latentntho rysu
-1,84 ma 50% pravdépodobnost, Ze odpovi kategorii 2 (nesouhlasim) nebo vyssi;
osoba s hodnotou -1,20 ma 50% Sanci, Ze odpovi kategoriemi 3 az 7 spiSe nez
kategoriemi 1 nebo 2; aZ osoba s hodnotou 2,34 ma 50% Sanci, Ze zvoli kategorii 7
(rozhodné souhlasim) spiSe neZ kategorie 1 az 6.

Z hodnot threshold parametrii 1ze dale vy¢ist, Ze pravdépodobnost, Ze oso-
ba s urc¢itou tirovni latentniho rysu vybere danou kategorii na odpovédni skéle, se
lisi pro jednotlivé polozky. To konkrétné znamend, Ze naptiklad u polozky swl03
kategorii 7 (rozhodné souhlasim) pravdépodobné zvoli osoba s tirovni latentniho
rysu 1,65, zatimco u polozky swl02 pro tuto odpovéd musi respondent dosahovat
vy$si trovné latentniho rysu (2,34). Rozdilnost ve vzdélenostech mezi jednotli-
vymi kategoriemi se projevuje i uvnitf polozek. Tim je mysleno, Ze napft. pro po-
lozku swl02 jsou rozdily mezi thresholdy b1/b2 —0,64, mezi b2/b3 —0,59, mezi b3/
b4 -0,80, mezi b4/b5 —1,13 a mezi b5/b6 pak —1,02, coz signalizuje, Ze respondenti
nevnimajf kategorie mezi jednotlivymi body na odpovédni skale stejné. Celkova
hodnota Zivotni spokojenosti (latentniho rysu) se tedy bude lisit od celkového
skoére vypocteného dle CTT, ve které jsou rozdily mezi kategoriemi povaZovany
za stejné a jasné stanovené.

Z hlediska informac¢niho p¥inosu jednotlivych polozek do skély (viz Graf 3),
vychézi nejlépe polozka swl03, kterd je v grafu poloZena nejvyse a zaroven vyka-
zuje urcitou rozlisitelnost patrnou z tvaru kiivky (tj. neni tiplné plochd). Naopak
swl05, jejiz kiivka je velmi plochd a umisténa v grafu nejniZe, poskytuje nejméné

 Pomoci IRT neni mozné graficky zobrazit modifikaci modelu (korelaci chyb), proto bylo
testovani zaloZeno na jednofaktorovém modelu (M1), pro ktery jsou IRT modely primarné
urceny.
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Tabulka 7. Odhady poloZkovych parametrti (GRM IRT)

Diskri-
minaéni Threshold parametry
para-
metr
a bl b2 b3 b4 b5 b6

swl01 2,52 -1,85 -117 -0,53 0,36 1,39 2,31
swl02 2,82 -1,84 -1,20 -0,62 0,19 1,32 2,34
swl03 3,71 -1,96 -1,42 -0,92 -0,23 0,67 1,65
swl04 2,75 -1,70 -1,14 -0,54 0,19 1,09 2,25
swl05 1,74 -1,52 -0,78 -0,17 0,64 1,49 2,32

Graf 3. Informacni funkce polozek SWLS (IIF)
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informace a jeji pfinos je tak do 8kély nejnizsi. Tyto vysledky odpovidaji hod-
notdm diskrimina¢niho parametru (a), kdyz pro swl03 je jeho hodnota nejvyssi
a pro swl05 naopak nejnizsi, a rovnéz koresponduji s nejvyssi, respektive nejnizsi
hodnotou faktorové zatéZe v CFA modelu.

Z Grafli 4 a 5 mtizeme vycist, Ze obecné SWLS vykazuje dobrou reliabilitu
a malou chybu méfeni. Skéla poskytuje velmi spolehlivé informace a dobie roz-
liSuje mezi respondenty ve velmi Sirokém rozmez{ mezi -2 az 2,5 Grovné latent-
niho rysu 6, pfi¢emZ nejvétsi informacni pfinos ma skéla okolo -1 az 0,5 tirovné
latentniho rysu 0, pii které dosahuje zaroven nejnizsi chyby méfeni. Naopak pod
arovni -3 a nad trovni 4 latentniho rysu 0 standardni chyba vyrazné roste a in-
formace poskytované skélou tak jiz nejsou pfilis spolehlivé, nicméné v celkovém
méfitku jde o velmi maly podil p¥ipad.

Na zékladé IRT, konkrétné z grafi charakteristickych kiivek kategorif
(CCC), mtizeme rovnéz zjistit, zda je dobfe zvolena odpovédni skéla, respekti-
ve zda je pocet jejich kategorii odpovidajici. Tyto k¥ivky ukazuji, jak dobfe ¢i
$patné kazda kategorie odpovédni skaly funguje pfi pfechodu z jedné kategorie
na druhou. Na zakladé toho miizeme odhalit, Ze nékteré kategorie respondenti
prilis nevyuzivaji nebo Ze jsou nadbyte¢né. Z vysledkii zobrazenych v Grafu 6
1ze usuzovat, Ze odpovédni $kdla md nadbyte¢ny pocet kategorii. Ackoliv kraj-
ni kategorie 7 (rozhodné souhlasim), v mensi mife i 1 (rozhodné nesouhlasim),

Graf 4. Celkova informaéni funkce $kaly (TIF) véetné chyby méfeni
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Graf 5. Reliabilita
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byly respondenty ziidka pouZity (viz také Tabulka 2), zaroveri jsou tyto kategorie
pro respondenty s vysokou, resp. nizkou trovni latentniho rysu 0 nejpravdépo-
dobnéjsi (coz je zadouci). Naopak mezi kategoriemi 2 a 3, které jsou téméf pre-
respondenti schopni dostate¢né rozlisit. Podobné je to i v p¥ipadé polozky swl05
u kategorie odpovédi 6. Na zdkladé téchto vysledkt se domnivame, Ze by bylo
mozné snizit pocet kategorii na pét ¢i Sest™.

10 Vzhledem k tomu, Ze neexistuji jasné dana formalni kritéria, na zakladé kterych Ize s jed-
noznacnosti rozhodnout o vhodném sniZeni ¢i zvySeni poctu kategorii odpovédni skaly,
a jde tedy o explorativni techniku, rozhodnuti zaleZi na isudku samotného vyzkumnika.
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Tabulka 8. Testovani modelt (IRT)

Model M2 CFI TLI RMSEA 90% C.I. RMSEA SRMSR
M1 51,198 0,987 0,974 0,098 [0,074; 0,123] 0,041
M2 18,656 0,996 0,990 0,062 [0,035; 0,091] 0,033
M3 18,419 0,996 0,990 0,061 [0,034; 0,091] 0,033

Pozndmky: M2 = hodnota statistiky, CFI = Comparative Fit Index, TLI = Tucker-Lewis
Index, RMSEA = Root Mean Square Error of Approximation, 90 % C.I. RMSEA = 90%
interval spolehlivost pro RMSEA, SRMSR = Standardized Root Mean Squared Residual.

Pomoci IRT, respektive na zakladé vypoctu GRM, byly rovnéz otestovany
tfi modely faktorové struktury SWLS s cilem porovnat vysledky s CFA a zhod-
nocenim, zda byla volba M3 jako nejvhodnéjsitho modelu a jeho pouziti pro dalsi
analyzy opravnénd. Z vysledki, které zobrazuje Tabulka 8, mlizeme vidét, ze
nejlepsich hodnot dosahuje M3 (CFI = 0,996, RMSEA = 0,061), tedy stejné jako
v ptipadé testovani pomoci CFA. Volba tohoto modelu a jeho pouZiti pro testova-
ni ekvivalence byla tedy dvojndsobné potvrzena pomoci riznych metod.

Testovdni ekvivalence

Ve s

Po otestovani dimenzionality a vybéru nejvhodnéjsiho modelu (M3) jsme v dal-
$ich krocich analyzy pfistoupily k testovani pfiblizné ekvivalence méfeni (AMI)
prostiednictvim bayesovského modelovani z hlediska rtiznych skupin, konkrétné
pohlavi (dvé kategorie), véku (pét kategorif) a vzdélani (¢tyfi kategorie).

Na zékladé Tabulky 9, kterd zobrazuje indexy vhodnosti modelu pro testo-
vani AMI pfi pouziti rizné velkych hodnot apriorniho rozptylu, 1ze obecné kon-
statovat, Ze vysledky vychéazi velmi dobfe, respektive ukazuji na velmi dobrou
shodu modelu s daty (PPP > 0,05 a CI obsahuje nulu). Ve vSech p¥ipadech jsme
zacaly s testovdnim apriorniho rozptylu 0,000, ktery znamend plnou skaldrni
ekvivalenci, a ndsledné pokracovaly se zkousenim vice liberdlnich hodnot aprior-
niho rozptylu (0,001; 0,002), az bylo dosazeno zZadoucich hodnot indexti a rozdilt
mezi nimi pro pfijeti daného modelu a dosaZeni piiblizné skalarni ekvivalen-
ce méfeni. V ptipadé pohlavi byla prokazana skaldrni ekvivalence, kdyZ model
hned pfi testovani apriorniho rozptylu 0,000 splifioval nezbytné parametry. Z hle-
diska véku byl jako nejvhodnéjsi vyhodnocen model pfi apriornim rozptylu 0,002
a z hlediska vzdélani byla prokazana pfiblizna ekvivalence méfeni pfi nejméné
liberdlnim rozptylu 0,001. Lze tedy konstatovat velmi dobré dosazené vysledky
ekvivalence, plné skaldrni v pfipadé pohlavi a pfiblizné v ptipadé véku a vzdé-
lani s velmi malymi apriornimi rozptyly.
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Tabulka 9. Testovani pfiblizné ekvivalence méfeni (AMI) z hlediska pohlavi, véku
a vzdélani - MG-BSEM; obecné indexy vhodnosti modelu a vybér
apriorniho rozptylu

Apriorni

DIC BIC PPP 95% CI
rozptyl

Pohlavi (2 kategorie)
0,000 11215752  15459,355 0,118  [-8,433;34,920]
Vek (5 kategorif)
0,000  12908,792 16895285 0,001  [28,811; 94,145]
0,001 9569,397 15594412 0,054 [-5,514;162,751]
0,002 9581,366  15557,917 0,064 [-7,282;156,488]
Vzdeldani (4 kategorie)
0,000  12987,261  15103,788 0,000  [31,109; 92,494]
0,001 13365,879 15243495 0,161 [-17,880; 47,527]

Pozndmky: DIC = Deviance Information Criterion, PPP = Posterior Predictive p value,
95% CI = 95% kredibilni interval.

Tabulka 10. Srovnani latentnich pramérid SWLS z AMI a aritmetického praméru mezi
jednotlivymi skupinami

Latentni pramér AMI  Aritmeticky pramér

(S.D.) (S.D.)

Pohlavt

muzi 1,572 (0,87) 20,64 (6,02)

Zeny 0,000 (0,00) 20,09 (6,33)
Vékové skupiny

18-24 0,000 (0,00) 19,95 (5,75)

25-34 0,038 (0,50) 21,40 (5,67)

35-44 0,006 (0,07) 20,72 (6,52)

45-54 0,003 (0,00) 20,64 (5,80)

55-69 0,000 (0,00) 19,31 (6,50)
Vzdeélanostni kategorie

zéakladni 0,000 (0,00) 19,79 (6,77)

sttedoskolské bez maturity /vyuceni —0,060 (0,06) 19,19 (5,84)

stifedoskolské s maturitou -0,012 (0,02) 20,56 (6,29)

vys$si odborné, vysokoskolské 0,000 (0,00) 22,07 (5,95)

Pozndmky: Apriorni rozptyl v. AMI pro pohlavi 0,001, pro vékové skupiny 0,002 a pro
vzdélanostni kategorie 0,001.
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Na zavér analyzy byly na zdkladé vysledkit AMI srovnany latentni primé-
ry v jednotlivych skupinach véetné porovndni s prostym aritmetickym prmeé-
rem (viz Tabulka 10). Jak mtiZeme z tabulky vidét, vysledky pofadi se téméf ne-
lisf a mtizeme tak konstatovat, Ze v pfipadé této skaly 1ze pro srovnani primeérné
hodnoty Zivotni spokojenosti pouZit prosty aritmeticky pramér SWLS. Konkrét-
tak i lidé ve véku 25 az 34 let v porovnani s ostatnimi vékovymi kategoriemi
a z hlediska vzdélani pak lidé s vy$sim odbornym ¢i vysokoskolskym vzdéla-
nim.

Shrnuti a zavér

SWLS predstavuje nejcastéji pouzivany ndstroj pro méfeni zivotni spokojenosti,
ktery byl testovan v mnoha zemich jak z hlediska jejich psychometrickych vlast-
nosti, faktorové struktury, reliability, tak i srovnatelnosti mezi rtiznymi zemémi ¢i
socidlnimi skupinami. Nicméné v CR doposud chybéla studie, ktera by testovala
jeji psychometrické vlastnosti a srovnatelnost mezi rtiznymi socidlnimi skupina-
mi na reprezentativnim vzorku ¢eské populace, cozZ je nezbytny piedpoklad pro
zobecnitelnost danych vysledkd.

Cilem této studie bylo proto na reprezentativnim vzorku ¢eské online po-
pulace 18-69 let otestovat psychometrické vlastnosti ¢eské verze SWLS za po-
moci CFA, IRT a jeji ekvivalenci z hlediska pohlavi, véku a vzdélani prostfednic-
tvim bayesovského modelovéani. Zdmérem bylo rovnéz na konkrétnim piikladu
prakticky aplikovat v ¢eské sociologii doposud nepfili§ pouzivané metody IRT
a BSEM, pfedstavit je dal$im vyzkumnikd@im a podnitit jejich zajem o pouZiti téch-
to metod.

Psychometrické testovani SWLS s vyuzitim CFA a IRT ukazalo na jeji vel-
mi dobré vlastnosti a fungovani. V souladu s vysledky jinych studii (napf. Gar-
cia et al., 2021; Nima et al., 2020) se vSak ukézalo, Ze polozka swl05 v porovnani
s ostatnimi ¢tyfmi vykazuje horsi vysledky jak z hlediska diskrimina¢ni sily, resp.
faktorovych zatézi, tak z hlediska jeji obtiZnosti. Naopak nejlepsiho fungovani
z hlediska diskriminace i informac¢niho pfinosu do skédly dosahuje swl03. Obecné
vSak skala jako celek poskytuje velmi dobré informace se zvlasté vysokou spoleh-
livosti a malou chybou méfeni mezi -2 az 2,5 drovné latentniho rysu, tedy Zivotni
spokojenosti.

Co se tyka analyzy odpovédni skaly, respektive vhodnosti poc¢tu bodt na
skale, tak dle vysledkti 1ze usuzovat, Ze sedmibodova skala se zda byt nadby-
te¢nd, jelikoz respondenti nejsou schopni dostate¢né rozlisit mezi kategoriemi 2
a 3, v ptipadé swl05 se to tykd i kategorie 6. Domnivdme se, Ze by bylo mozné
a vhodné zkratit odpovédni skalu na Sesti- ¢i pétibodovou. Ostatné stejny zavér
na zakladé vysledk svych studii formulovali i dal$i autofi (napt. Avcu, 2021).
Pro adekvatni otestovdni a zhodnoceni, zda je mozné pouzit odpovédni skédlu
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s mensim poctem kategorii, je Zddouci provést novy metodologicky vyzkum. Na-
bizi se rovnéZ moznost vyuZit soucasnych dat a ex post sloucit kategorie a porov-
nat vysledky, nicméné tento postup nepovaZujeme z metodologického hlediska
za spravny a vhodny.

Mozné vysvétleni pro urcitou problemati¢nost swl05 lze nalézt ve znéni této
polozky, jelikoZ vyznamové je sméfovdna do minulosti (Pavot a Diener, 1993).
Nicméneé to plati i pro swl04, proto je velmi ¢asto ve studiich testovadna i dvoufak-
torova struktura této skdly, ve které prvni tfi polozky tvoii faktor ,pfitomnost”
a posledni dvé , minulost”. V ramci nasi studie jsme testovaly tfi modely fakto-
rové struktury, konkrétné zakladni jednofaktorovy model (M1), dvoufaktorovy
model (M2) a modifikovany jednofaktorovy model s korelovanymi rezidui mezi
swl04 a swl05 (M3). Konfirma¢ni faktorova analyza ukdzala na velmi dobré vy-
sledky vSech tfech modeltl, nicméné statistiky vhodnosti byly lepsi pro M2 a M3.
Tyto vysledky potvrdila i IRT analyza zaloZend na vypoc¢tu GRM, nicméné vhod-
nost M1 jiz nepotvrdila — koeficient RMSEA byl vy$si neZ doporucena hranice.
Vzhledem k poctu polozek ve skdle, problematické rozlisitelnosti mezi dvéma
faktory v piipadé M2 a rovnéz i na zakladé vysledkt dalsich studif (Bai et al.,
2011; Clench-Aas et al., 2011; Glaesmer et al., 2011; Jovanovic, 2017) byl jako nej-
vhodnéjsi model, ktery byl déle pouZit pro testovani ekvivalence mezi skupinami
na zakladé pohlavi, véku a vzdélani, vybran M3, tedy modifikovany jednofakto-
rovy model s korelovanymi rezidui mezi swl04 a swl05.

V pfipadé testovani piiblizné ekvivalence za pomoci bayesovského mode-
lovani se potvrdila plnd skaldrni ekvivalence v pfipadé pohlavi, v piipadé véku
a vzdélani pak jako nejvhodnéjsi byly vyhodnoceny modely s velmi malymi ap-
riornimi rozptyly, konkrétné 0,001 u vzdélani a 0,002 u véku. Celkové lze konsta-
tovat velmi dobré dosazené vysledky testovani ekvivalence, na zdkladé kterych
lze porovnévat latentni i aritmetické priméry zivotni spokojenosti mezi pohla-
vim, vékovymi a vzdélanostnimi kategoriemi. Konkrétné dle vysledki lze ¥ici, Ze
véku 25 az 34 let a lidé s vy$sim odbornym ¢i vysokoskolskym vzdélanim.

Vzhledem k tomu, Ze ekvivalence méficich ndstroji a $kal neni casto tes-
tovdna a Ze pro porovndni at uz mezi riznymi skupinami, zemémi ¢i casovymi
body se vyuZziva prostého aritmetického priméru, jsme na zavér nasi analyzy
provedly jeho srovnani s latentnim primérem z AMI. Ackoliv srovndni neukaza-
lo na vyrazné rozdily, i kdyZ vysledky prostého aritmetického priiméru a latent-
nich primért si odpovidaji, ekvivalenci skalovych poloZek je nezbytné testovat.
Zaroven je povazovano za vhodnéjsi upfednostnit hodnoty latentnich prameért
pred prostym aritmetickym primeérem skély (napf. Steinmetz, 2018).

Na zakladé vysledkt naseho testovani ¢eské verze SWLS, které potvrdilo
vhodnost skdly z hlediska jeji struktury a obecné psychometrickych vlastnostf,
tak rovnéz i co se tykd ekvivalence mezi skupinami na zakladé pohlavi, véku
a vzdélani, se domnivame, Ze by bylo vhodné skédlu vyuzit i pro mezindrodni
testovanti jeji kulturni srovnatelnosti. Téchto studif je obecné nedostatek, p¥icemz
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vétsina se zaméfuje na porovnani dvou ¢i tff skupin a specifické cilové skupiny
a jejich vysledky jsou rtizné (pfehled viz Emerson et al., 2017). I pfesto Ze v jed-
notlivych zemich funguje SWLS vétsinou velmi dobfe a méfi srovnatelné mezi
riznymi socidlnimi skupinami, tak to automaticky neznamend, Ze bude srov-
natelnd mezi vice zemémi, jak doklada Jang et al. (2017). Vysledky zmiriované
studie jsou vSak zaloZeny na malém vyzkumném vzorku a specifické cilové sku-
piné (manazeti), coz je typickym znakem vétSiny studii, proto se domnivame,
Ze by bylo vhodné a pfinosné provést mezindrodni srovnani SWLS mezi vice
zemémi zaloZené na reprezentativnich datech. Napiiklad tedy zafadit SWLS do
zavedenych mezinarodnich komparativnich vyzkumd, jako je Evropsky socidlni
vyzkum (ESS) ¢i Mezinarodni program socidlniho vyzkumu (ISSP).

Doufame, Ze se nam timto ¢lankem podarilo pfedstavit SWLS ceské odbor-
né vefejnosti, zhodnotit jeji psychometrické vlastnosti a fungovani jak z hlediska
vnitfni struktury, tak i z hlediska srovnatelnosti mezi riiznymi socidlnimi skupi-
nami a rovnéz nastinit moznosti pro dalsi sméfovani a préci s touto skdlou.
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