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ABSTRACT Survey-based measures of subjective well-being are more and more often analyzed
cross-culturally. However, international comparison of these measures requires measurement invariance.
Therefore, the major goal of this study was to investigate the cross-country comparability of the five-item
subjective well-being scales used in the International Social Survey Programme (2011, 2017). This study
applied both the traditional exact and the more recent Bayesian approximate approach to assess whether
the subjective well-being scales were measurement invariant. The Bayesian approach detected several
non-invariant items that were problematic for cross-national comparison and could be dropped from
the scales. Consequently, measurement invariance was established in all countries for the reduced scales,
allowing researchers to meaningfully compare their latent mean scores and the relationships with other
theoretical constructs of interest. Thus, the study highlighted the advantages of using multiple indicators
and the necessity of measurement invariance testing in subjective well-being research.
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Uvod

Vyzkumy zabyvajici se méfenim §tésti a zivotni spokojenosti, obecnéji definované jako
osobni pohoda nebo subjektivni blahobyt, jsou bézné piedev§im v empirické psychologii
a socidlnich védach, ale v posledni dobé¢ roste jejich popularita také v ekonomii. Hlavni nevy-
hodou mnoha publikovanych studii méticich subjektivni blahobyt je to, Ze ho vétSinou méfi
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pomoci jedné polozky/otazky, a nikoliv baterie obsahujici vice polozek (Huppert et al. 2009),
tedy jako vicedimenzionalni koncept. Je vSak znamo, ze jednopolozkova méreni nejsou prilis
presnd, maji omezenou obsahovou validitu, nemaji vysokou reliabilitu (spolehlivost) a neu-
moznuji kontrolu chyb méfeni (Davidov, Cieciuch a Schmidt 2018).

Navic se s daty o subjektivnim blahobytu ¢asto zachazi, jako by byla automaticky
srovnatelna jak mezi jednotlivci a regiony, tak i v case (Diener 2009; Bjornskov 2010), pfi-
¢emz tento predpoklad je vétSinou zalozen na nepiimych dikazech. Fors a Kulin (2016:
325) dale poukazuji na to, Zze v sou¢asném srovnavacim vyzkumu zaméfeném na subjek-
tivni blahobyt chybi analyzy systematicky kontrolujici méfeni ekvivalence mezi riznymi
kulturami. Metodologické studie $kal blahobytu se potom obvykle zaméfuji na srovnavani
mezi narodnimi skupinami a méalokdy zkoumaji porovnani mezi vét§Sim poctem zemi v Case
(viz Emerson, Guhn a Gadermann 2017; Jovanovi¢ et al. 2018). Z toho plyne, ze metodolo-
gické pokroky zaznamenané v poslednich letech, které poskytuji prilezitost métit ekvivalenci
mezi velkym poctem skupin a ¢asovymi body, byly ve vyzkumu blahobytu pouzity pouze
ziidkakdy (napf. Zemojtel-Piotrowska et al. 2017).

Metodologové tvrdi, ze by ekvivalence méfeni neméla byt predpokladana, ale spise
empiricky testovana. Nicméné se zda, ze testovani ekvivalence méfeni obvykle zlstava
v rukou konkrétniho uzivatele dat (Seddig a Leitgdb 2018). Cilem této studie je proto
prozkoumat mezinarodni srovnatelnost $kal subjektivniho blahobytu pouzitych v Siroce vyu-
zivaném Mezinarodnim programu socialniho vyzkumu (dale jen ISSP) v roce 2011 v modulu
Zdravi a v roce 2017 v modulu Socialni sité.

V této studii jsou prezentovany dva piistupy k testovani ekvivalence méfeni — tradi¢ni
pfistup konfirmacni faktorové analyzy k testovani tzv. pfesné ekvivalence méfeni (v ang-
lictiné exact measurement invariance, dale jen EMI) a novéjsi piistup zalozeny na moderni
bayesovské statistice k testovani tzv. ptiblizné ekvivalence méteni (v anglictin¢ approximate
measurement invariance, dale jen AMI). Zavéry bayesovského ptistupu, ktery byl doposud
pouzivan ve vyzkumu subjektivniho blahobytu pouze ojedinéle (napf. Raudenska 2020),
mohou lépe a spolehlivéji osvétlit rozsah nesrovnatelnosti jednotlivych polozek v testova-
nych skalach. Zkoumanim toho, do jaké miry jsou Skaly subjektivniho blahobytu srovnatelné
mezi zemémi ve vyzkumu ISSP 2011 a 2017, se tato studie snazi vyznamné ptispét k diskusi
o vlastnostech vicepolozkového méteni subjektivniho blahobytu a doufa, ze bude motivovat
k dalsim podobné¢ orientovanym metodologickym studiim na poli ¢eské socialni védy.

Studie sestava z nasledujicich ¢asti. Prvni ¢ast vénujeme konceptu subjektivniho blaho-
bytu, konkrétné jeho definici, moznostem méfeni a testovanym $kalam. Poté jsou stru¢né shr-
nuty vysledky testu EMI a AMI danych skal s diirazem na srovnani vysledkd obou pfistupt.
Na zavér jsou prezentovany vysledky srovnani latentnich praimérti mezi zemémi a tato zjis-
téni jsou diskutovana.

Teoretickd vychodiska

Koncept subjektivniho blahobytu
V literatufe se subjektivni blahobyt definuje pfedevsim jako ,,subjektivni usudek o vlast-

X

nim zivote¢ (Diener, Lucas a Oishi 2018). Existuji dva relativn¢ odlisné, pfesto se
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prekryvajici pfistupy k vyzkumu blahobytu (vice viz Ryan a Deci 2001). Prvni z nich se
Siroce oznacuje jako hédonismus (Kahneman et al. 1999). Hédonicky pfistup se zamétuje
predevs§im na prozitek $tésti a definuje blahobyt z hlediska maximalizace dosazeni radosti
a minimalizace nepiijemnych pocitli (Diener a Lucas 1999). Druhym pfistupem je eudai-
monismus (Waterman 1993), ktery zdlrazinuje, ze blahobyt spociva v naplnéni vlastniho
potencialu a uzitku a oznacuje tak ,,spravné zity zivot“. O jednotné definici subjektivniho
blahobytu se vSak vedou mezi vyzkumniky rozsahlé diskuse, obzvlasté zdali se jedna o jed-
nodimenzionalni, ¢i vicedimenzionalni koncept.

Od definice konceptu se nasledné odviji jeho méfeni, pficemz v mezinarodnich vyzku-
mech se bohuzel nejcastéji setkame s méfenim subjektivniho blahobytu pomoci jedné otazky
na $tésti €i zivotni spokojenost (napt. European Social Survey ESS, European Values Study
EVS, World Values Survey WVS, Eurobarometr EB, Gallup World Poll). Nicméné jak kon-
statuje napi. OECD (2013), tak ve skutecnosti v sobé subjektivni blahobyt zahrnuje nejen
koncept $tésti ¢i zivotni spokojenosti, ale rovnéz i dobré dusevni stavy, hodnoceni vlastniho
zivota a afektivni reakce jedinct na jejich zkuSenosti. Stejné tak McGillivray a Clarke (2006:
4) tvrdi, ze ,,subjektivni blahobyt zahrnuje vicedimenzionalni hodnoceni Zivota véetné kogni-
tivnich tsudkt o zivotni spokojenosti, citového hodnoceni emoci a nalad*. Méfeni pomoci
jedné otazky je problematické zejména kviili omezené obsahové validit¢ a nizké reliabilité,
nebot’ odpovédi na jednopolozkovou otazku jsou vyrazné ovlivnény kontextualnimi faktory
(napf. predchazejici otazkou, aktualni naladou, okolnostmi dotazovani, paméti). V soucas-
nosti proto prevazuje vicedimenzionalni pojeti subjektivniho blahobytu, v ramci kterého se
tento koncept méfi jako baterie obsahujici vice polozek.

V soucasnosti existuje nékolik bézné pouzivanych standardizovanych $kal ¢i indext
subjektivniho blahobytu. Patii mezi né napi. pétipolozkova Skéala spokojenosti se zivotem
(SWLS) (Diener et al. 1985), dvanactipolozkova skala pozitivni a negativni zkuSenosti
(SPANE), osmipolozkova ,,vzkvétajici Skala“ (FS) (Diener et al. 2009), sedmipolozkovy
index osobniho blahobytu (PWI) (Cummins et al. 2003) nebo pétipolozkovy index emoc¢ni
pohody (WHO-5) (WHO 1998). Doposud vsak existuje pouze omezené¢ mnozstvi studii,
které by se zaméfovaly na testovani ekvivalence téchto skal ¢i indexu, prestoze se bézné
pouzivaji i v mezindrodnim kontextu (napf. Emerson, Guhn a Gadermann 2017; Zemojtel-
Piotrowska et al. 2016; Jovanovi¢ et al. 2019).

Vyjimkou jsou studie, které Cerpaji z dat tieti viny ESS, do které byl zahrnut specidlni
modul ,,0sobni a socialni blahobyt®. Naptiklad Huppert a So (2013) v téchto datech iden-
tifikovali deset znakt pozitivniho blahobytu a vytvorili podle toho profily 23 evropskych
zemi. Autofi mimo to také otestovali mezikulturni srovnatelnost polozek navrzeného latent-
niho faktoru pozitivniho blahobytu ve tfech evropskych regionech (severni, jizni/zdpadni
a vychodni Evropa).

Vyznamnou praci v tomto sméru je nova studie od Raudenské (2020), ktera na datech
z treti a Sesté viny ESS jako prvni testovala srovnatelnost ctyfpolozkové afektivni Skaly
meéfici pozitivni emoce a sedmipolozkové skaly méfici negativni emoce mezi velkym poctem
zemi a v Case, pficemz pouzila novy bayesovsky piistup k méteni pfiblizné ekvivalence.
Autorka dospéla k zavéru, Ze nova metoda odhalila n¢kolik nesrovnatelnych polozek, které
jsou problematické pro mezinarodni srovnani, a navrhla jejich vyfazeni z plivodni $kaly.
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Nasledné pak také ukazuje profily 23 evropskych zemich dle miry manifestovanych nega-
tivnich a pozitivnich emoci v obecné populaci a proménu téchto afektivnich reakci v Case
s odkazy na spolecenské a ekonomické zmény odehravajici se v dob¢ sbéru dat.

S ohledem na nedostatek metodologickych studii tykajicich se méfeni subjektivniho
blahobytu jako vicedimenzionalniho konceptu mezi zemémi vznikla i tato studie, ktera si
klade za cil prozkoumat ekvivalenci méteni dvou $kal subjektivniho blahobytu pouzitych
v ISSP 2011 a 2017 mezi velkym poctem zemi za pomoci pfistupu k testovani pfiblizné
ekvivalence méfeni a prispét tak do Ceské odborné literatury novymi poznatky jak z hlediska
mezinarodni srovnatelnosti subjektivniho blahobytu, tak i co se tyka aplikace nové metody
testu piiblizné ekvivalence zalozené na bayesovské statistice.

Testovdni presné (EMI) a priblizné ekvivalence méreni (AMI)

Pro smysluplné srovnani konceptil je vyzadovano, aby byl stejny koncept méfen stejnym
zptisobem napfi¢ riznymi skupinami (napf. zemémi, regiony, socidlnimi skupinami nebo
casovymi body). Stanoveni ekvivalence neboli invariance méfeni méficiho nastroje znamena,
ze by méel méfit stejny koncept na stejné méfici stupnici. To mize zarucit, ze pozorované roz-
dily mezi skupinami skute¢né odrazeji mezikulturni rozdily, a ne jen chyby méfeni (Davidov,
Cieciuch a Schmidt 2018). Pro testovani ekvivalence méfeni byly v literatufe navrzeny rizné
techniky (Davidov, Schmidt a Billiet 2011; v ¢estiné viz Anyzova 2014, 2015).

Tradiéni pristup k testovani presné ekvivalence méreni (EMI) rozliSuje tii hierar-
chicky uspotadané trovné, z nichz kazda je definovana vzristajici restrikci, ktera je kladena
na testovany model (napi. Meredith 1993; Steenkamp a Baumgartner 1998; Vandenberg
a Lance 2000; Davidov et al. 2014). Na nejnizsi urovni (konfigurdlni ekvivalence) se ptedpo-
klada, ze obecna faktorova struktura méfeni je stejnd napiic¢ riznymi skupinami. Dany kon-
cept je tedy méfen stejnymi polozkami stejn¢ v riznych skupinach.

Druha uroven (metricka ekvivalence) vyzaduje, aby faktorové zatéze byly ve vSech
porovnavanych skupinach totozné, coz naznacuje, Ze vyznam latentni proménné zlstava ve
skupinach stejny. Metricka ekvivalence je povazovana za jiz dostate¢nou pro vécné analyzy
porovnavajici faktorové kovariance a nestandardizované regresni koeficienty mezi zkouma-
nymi populacemi (Steenkamp a Baumgartner 1998; Vandenberg a Lance 2000).

Tieti a zpravidla nejvyssi uroven (skaldrni ekvivalence) vyzaduje, aby faktorové zatéze
a polozkové konstanty byly ve vSech skupinach stejné, coz naznacuje, Ze respondenti se stej-
nou hodnotou latentniho faktoru maji i stejnou o¢ekavanou odpovéd’ bez ohledu na skupinu,
do které patii (Davidov et al. 2014). Tato troven je povazovana za nezbytnou pro porov-
nani latentnich prameért nebo primeéra hrubych skort jednotlivych polozek mezi skupinami
(Meredith 1993). Pro EMI byla doposud nejvice pouzivanou metodou viceskupinova konfir-
macni faktorova analyza (MG-CFA) (vice viz napi. Kim et al. 2017).

Rozhodnuti, zda bylo EMI dosazeno, je zaloZzeno na nejvice pouzivanych indexech
vhodnosti modelu: chi-kvadrat test (LRT test, pomér vérohodnosti), CFI (Comparative Fit
Index), RMSEA (Root Mean Squared Error of Approximation) a SRMR (Standardized Root
Mean Squared Residual). U vétsich vzorki (vice nez 300 ptipadt) se liberalnéjsi obecné
indexy vhodnosti modelu (CFI a RMSEA) upfednostiiuji pted chi-kvadratem, protoze jsou
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méné citlivé na velikost vyzkumného vzorku (Chen 2007). Hodnoty CFI nad 0,9 jsou pova-
zovany za dilkaz prijatelného modelu a hodnoty nad 0,95 signalizuji dobrou shodu modelu
s daty. Pro RMSEA je hranice pro pfijatelny model 0,08 a pro dobry model 0,05. Pokud
porovnavame nejméné deset skupin, Rutkowski a Svetina (2014) navrhuji mezni hodnotu
RMSEA az kolem 0,1.

Aby bylo mozné posoudit, zda bylo v MG-CFA dosazeno piislusné urovné ekvivalence
méfeni, porovnavaji se obecné indexy vhodnosti modelu mezi méné a vice restriktivnim
modelem. Pokud je zména mezi modely pfiblizné 0,01 a 0,015 nebo mensi u indexi CFI
a RMSEA, vice restriktivni model muze byt piijat (Chen 2007). Nicméné pokud pracujeme se
spojitymi daty pro velky pocet skupin, jeZ maji rovnéZ 1 vétsi velikost, tak se zda, Ze liberal-
néjsi mezni hodnoty 0,02 pro ACFI a 0,03 pro ARMSEA jsou vhodnéjsi pro ptechod z konfi-
guralniho na metricky model a 0,01 pro ACFI i ARMSEA pfi pfechodu z metrického na ska-
larni model (Rutkowski a Svetina 2014). Pro kategoridlni data Rutkowski a Svetina (2017)
navrhuji pfi pfechodu z konfiguralniho na metricky model hodnoty 0,004 pro ACFI a 0,05
pro ARMSEA a pfi pfechodu z metrického na skalarni model ACFI 0,004 a ARMSEA 0,01.

Je zvykem, ze vyzkumnici, ktefi testuji skalarni ekvivalenci méfeni mezi mnoha zemémi/
skupinami, ji velmi Casto nedokdzou podpofit daty (viz Davidov et al. 2014; Cieciuch
et al. 2017). Pro takové pripady Byrne, Shavelson a Muthén (1989) ptedstavili koncept
castecné ekvivalence, kdy jsou nesrovnatelné parametry voln¢ odhadovany (tj. vypocitany)
a na téch zbyvajicich zistavaji restrikce shody. Navrhuji, Ze pro dosazeni ¢astecné skalarni
ekvivalence je dostatecné, aby nejméné dvé polozky z testovaného latentniho faktoru mély
stejné faktorové zatéze a konstanty. V praxi to vSak znamena nalezeni lokalni chybné specifi-
kace parametrl, na néz nemuze byt restrikce uvalena, nebot’ nejsou mezi skupinami totozné.
Restrikce na totoznost parametru mezi skupinami (tj. faktorovych zatézi ¢i konstant) by pak
m¢éla byt uvolnéna z modelu jedna po druhé, dokud nebude rozdil v obecnych indexech vhod-
nosti modelu (CFI, RMSEA) mezi metrickym a ¢asteén¢ skalarnim modelem dostate¢né maly.

Nejvetsi slabina tohoto manualniho pfistupu spociva v tom, ze kazdd zména v restrikci
ma za nasledek jinak specifikovany model a konecny seznam nesrovnatelnych parametrti je
tak zavisly na potadi, ve kterém jsou zmény zadavany do modelu (Zemojtel-Piotrowska et
al. 2017). V ptipadé velkého poctu skupin vedou vysledky testovani castecné EMI k dlouhé
sérii Uprav a tento manualni pfistup nemtze zarucit, Ze findlni model bude optimalni (Muthén
a Asparouhov 2013; Rutkowski a Svetina 2014; Kim et al. 2017).

Tyto problémy vyvolavaji otazku, zda jsou kritéria pro hodnoceni EMI pfimétena (Van
de Schoot et al. 2013). Aktualni metodologické studie proto navrhuji testovani ekvivalence
pomoci jinych nastroji nez MG-CFA, jako napfiklad hierarchického modelovani, analyzy
latentnich tfid, anebo pro testovani tzv. pfiblizné ekvivalence (AMI) vyuzit bayesovského
modelovani (MGBSEM) ¢i alignment procedury (vice viz napt. Kim et al. 2017). My v této
studii dale predstavime koncept pfiblizné ekvivalence a budeme se zaobirat aplikovanim bay-
esovského modelovani pro poteby testovani ekvivalence méteni, ale vzhledem k vyctu uve-
denému vyse neni nami nastinény pfistup jediny mozny.

Zakladni myslenka metody testovani priblizné ekvivalence (AMI) spoc¢iva v nahrazeni
pozadavku rovnosti faktorovych zatézi a konstant mezi skupinami tim, aby vSechny parame-
try byly ,,pfiblizné stejné” (Muthén a Asparouhov 2013; Van de Schoot et al. 2013). Piedesly
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pristup k testovani ptresné ekvivalence pozadoval, aby byly rozdily mezi faktorovymi zate-
zemi ¢i konstantami mezi skupinami nulové. Oproti tomu piistup pfiblizné ekvivalence pred-
poklada, ze rozdily mezi t€émito parametry budou téméf nulové (Muthén a Asparouhov 2013).
Rozdily jsou stale udrzovany na minimalni hodnoté, ktera ma zajistit, ze zkoumané koncepty
zlstanou priblizné srovnatelné. Diky této moznosti neni shoda modeld zatiZzena nepfiméfené
prisnym piedpokladem totoznych parametrti mezi skupinami, ktery neodrazi pivodni zdmér
vyzkumnikli srovnavat socialni jevy mezi kulturami (Pokropek, Schmidt a Davidov 2020).
Testovani piiblizné ekvivalence jiz bylo uspé$né pouzito v mnoha soucasnych srovnavacich
studiich (Davidov, Cieciuch a Schmidt 2018; Seddig a Leitgéb 2018; Cieciuch et al. 2017,
Davidov et al. 2015; Zercher et al. 2015; Cieciuch et al. 2014; Bujacz et al. 2014).

Bayesovsky pfistup k testovani piiblizné ekvivalence obvykle vyzaduje omezeni pri-
mérného rozdilu mezi parametry (tzv. apriorni pramér/prior mean) na nulu a odchylky para-
metrt (tzv. apriorni rozptyl/prior variance) na hodnotu vétsi nez nula, ale stale dostatecné
malou. Velikost apriorniho rozptylu, kterou uréuje sdm vyzkumnik, pak odrazi aroven apro-
ximace. Cim niz§i hodnotu apriorniho rozptylu vyzkumnik zvoli, tim vice predpoklada, ze
parametry se v modelu mezi skupinami nelisi a ze tento model je vice podobny modelu EMI
(Cieciuch et al. 2017). Naopak s vyssi hodnotou apriorniho rozptylu vyzkumnik predpoklada,
7e parametry mohou byt ve skupinach vice odlisné. Spatné zvolena hodnota apriorniho roz-
ptylu tak mize mit vazné dusledky pro odhad latentnich priméra v datech a pro vypocet smé-
rodatnych odchylek samotnych parametrii (Pokropek, Schmidt a Davidov 2020).

V simulaéni studii Van de Schoot a jeho kolegové (2013) navrhuji nastaveni apriorniho
rozptylu na hodnotu 0,05, aniz bychom se dle nich vystavovali riziku neplatnych zaveéra
pii srovnani latentnich primért mezi skupinami. Nicméné Pokropek, Schmidt a Davidov
(2020) na zakladé¢ své simulacni studie uz zamitaji apriorni rozptyl pohybujici se okolo 0,05
nebo 0,1 jako hodnoty povolujici pfilis velkou meziskupinovou variabilitu mezi parametry.
Autofi navrhuji mechanismus testovani série modeld s rizné¢ malymi apriornimi rozptyly
(napt. 0,001; 0,005; 0,01; 0,025 a 0,05), aby bylo mozné identifikovat nejlépe vyhovujici
model s tim nejvhodnéjsim apriornim rozptylem reflektujicim data. Je podle nich vhodné
zacit testovat nejpiisnéj$i model s apriornim rozptylem na hodnoté 0,000, ktery odpovida
kritériim EMI (tj. naprosta shoda velikosti parametrtt mezi skupinami); model v této podobé
vétsinou pfilis dobfe neodpovida datiim. Postupné se pak apriorni rozptyl zvysuje do té doby,
nez indexy vhodnosti modelu prokazou dostatecné dobry model ¢i jeho vyznamné zlepSeni
od predchoziho (mén¢ Gspésného) modelu.

V bayesovském testovani AMI je nejpouzivanéj$im kritériem pro vybér modelu, ktery
se nejlépe shoduje s daty, informacni kritérium o odchylce (Deviance Information Criterion,
dale jen DIC) a Bayesovo informacni kritérium (BIC). Upfednostiiuje se model s nejnizsi
hodnotou DIC a BIC, pficemz BIC na rozdil od DIC penalizuje komplexni modely s vice
proménnymi.

K urceni, zda model spravné reflektuje data a zda tak lze v datech nalézt AMI, se
obvykle pouzivaji dvé miry (Muthén a Asparouhov 2013; Kim et al. 2017). Jedna se o pos-
teriorni prediktivni pravdépodobnost (Posterior Predictive Probability value, dale PPP)
a 95% kredibilni interval (95% Credibility Interval, dale CI, jejich definice viz Muthén
a Asparouhov 2013; Van de Schoot et al. 2013). Bayesovsky model dobie odpovida datim,
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kdyz PPP neni statisticky vyznamné a CI obsahuje nulu. Hodnota PPP okolo 0,5 nebo vyssi
naznacuje, ze model odpovida datim velmi dobfe.

Pfi hledani modelu s nejlépe zvolenym apriornim rozptylem se pak pouzivaji nasledu-
jici prahové hodnoty (porovnava se model s mensim a vyssim apriornim rozptylem). Pokud
se v modelu s vys$sim apriornim rozptylem snizila hodnota BIC o 20 bodu a vice, hodnota
DIC se snizila o 14 bodt a vice a hodnota PPP zvysila o0 0,01 a vice, doporucuje se piijmout
model s timto apriornim rozptylem a jiz jej vice nezvySovat. Pokropek, Schmidt a Davidov
ukazuje byt zména indexu DIC a PPP. Tyto prahové hodnoty je dle autori vhodné pouzit,
pokud vyzkumnik pracuje s daty, kde se nachazi v praiméru 24 skupin o velikosti 1 500 jed-
notek (tedy klasicky ptipad mezindrodniho vyzkumu v jedné vIn¢ Setfeni). Pro préci s daty
s malym poctem skupin a jednotek, anebo naopak vétSim poctem skupin a jednotek navrhuji
autofi mirn¢ odlisné prahové hodnoty.

Software Mplus poskytuje vyzkumniktim jesté dalsi typ vystupu k vyhodnoceni vhod-
nosti modelu, konkrétné tzv. vystup o odliSnosti (difference output). Tato Cast vystupu
predklada seznam vsSech parametri odlisnych od priméru v kazdé skupiné. Pokud model
priblizné ekvivalence nevyhovuje datim, vystup o odliSnosti pomtze k vyhledani mozné
problematické polozky podle toho, ktera se pfilis odliSuje od prumeéru v dané skupiné v co
nejveétsim poctu zemi. Pokud naopak model ptiblizné ekvivalence vyhovuje datim, vystup
o odlisnosti ukaze ty polozky, které jsou stale srovnatelné, ale mirné¢ odlisné (Muthén
a Asparouhov 2013; Cieciuch et al. 2017). Podrobné vysvétleni bayesovského pfistupu pro
testovani piiblizné ekvivalence méfeni je nad ramec této studie a lze jej nalézt ve studii od
Muthéna a Asparouhova (2013), Van de Schoota et al. (2013) a ve studii Pokropka, Schmidta
a Davidova (2020).

Nakonec je vhodné zminit, ze bayesovsky pfistup je aplikovatelny (stejné jako MG-CFA
metoda s vhodnou metodou odhadu) i pro kategoridlni nenormaln¢ rozlozena data (Muthén
a Asparouhov 2013), je téz vhodny pro testovani velkého mnozstvi skupin a slozité a velmi
komplexni modely. S chybéjicimi daty zachazi stejn¢ jako metody odhadu parametrt urcené
pro testovani dat s chybéjicimi informacemi (Asparouhov a Muthén 2010).

Data a metody
Data

Prezentovana analyza je zalozena na datech z ISSP z roku 2011 (modul Zdravi) a 2017 (modul
Socialni sité). Celkem zahrnuje 90 634 osob ze 40 riznych zemi (vice viz tabulka A1 v online
appendixu?). Z analyzy z roku 2011 byly z davodu velkého poctu chybéjicich hodnot vylou-
eny Cina a Francie.? V ramci této studie jsme testovaly dvé pétipolozkové skaly subjektiv-

2 Appendix lze nalézt v online podobé na https:// www.soc.cas.cz/publikace/
novy-pristup-v-testovani-ekvivalence-na-prikladu-mereni-subjektivniho-blahobytu.

3 Data byla ziskana po registraci z webové stranky GESIS (www.gesis.org/issp/home). Dalsi infor-
mace o sbéru dat, vybéru vyzkumného vzorku, dotaznicich a dalsi metodologické dokumenty jsou
rovnéz k dispozici na tomto webu nebo ptimo na strankach ISSP (www.issp.org).
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niho blahobytu. Obé¢ skaly byly nami vybrané tak, aby zachytily vicedimenzionalitu konceptu
subjektivniho blahobytu, avSak nejsou to typické standardizované $kaly meéftici subjektivni
blahobyt vyvijené vyzkumniky s ohledem na pfinos kazdé jednotlivé polozky do obsahové
validity konstruktu (na rozdil od standardizovanych psychologickych skal SWLS nebo PWI).
Ponechavaji tedy uréity prostor k pfipadné modifikaci. Obsahuji polozky zaméiené obecné na
pozitivni a negativni hodnoceni vlastniho zivota (hédonismus), ale rovnéz i polozky tykajici
se vlastniho potencialu a schopnosti ¢elit problémim (eudaimonismus). Jednotlivé polozky
jsou hodnoceny na péti- ¢i sedmibodové skale odpovédi (vice viz tabulka 1).

Tabulka 1: Koncept subjektivniho blahobytu, jeho polozky a formulace otazek

Kéd poloiky | Formulace otézky Puvodni | Redukovana

skdla skdla
ISSP 2011
happyl1 Kdybyste se mél(a) dnes obecné zamyslet nad svym Zivotem,
fekl(a) byste, ze jste ... (1) zcela stastny(d); (2) velmi stastny(&); (3) N
docela stastny(d); (4) ani stastny(d), ani nestastny(d); (5) docela
nestastny(&); (6) velmi nestastny(d); (7) zcela nestastny (&)
health11 Jak Casto jste v poslednich 4 tydnech mél(a) kvUli zdravotnim
potizim problémy vykondvat zaméstndni &i pracovat v domdcnostig | x
(1) nikdy; (2) ziidka; (3) ob&as; (4) Casto; (5) velmi Easto
sadll Jak casto jste v poslednich 4 tydnech jste se citil(a) nestastny/& « «
a skliceny/&2 (1) nikdy; (2) zifidka; (3) obcas; (4) Casto; (5) velmi Casto
lost11 Jak Easto jste v poslednich 4 tydnech pocitil(a) zirdtu sebedbvéry2 M M

(1) nikdy; (2) zfidka; (3) obcas; (4) Casto; (5) velmi Casto

overcomell1” | Jak Casto jste v poslednich 4 tydnech citil(a), Ze neni ve Vasich
sildch prekonat problémy, které mate? (1) nikdy; (2) ziidka; (3) X X
obcas; (4) Casto; (5) velmi Casto

ISSP 2017
health17 Celkové vzato, fekl/a byste, ze Vase zdravije .. (1) vyborné; (2)
velmi dobré; (3) dobré; (4) uchdzejici; (5) Spatné X
sadl17 Jak ¢asto v uplynulych 4 tyden jste se citil(a) nestastny/a
a skliceny/a2 (1) nikdy; (2) zfidka; (3) obc&as; (4) Casto; (5) velmi X X

Casto

overcomel7” | Jak Casto v uplynulych 4 tydnech jste se citil(a), ze neni ve Vasich
sildich prekonat problémy, které mate? (1) nikdy; (2) zfidka; (3) X X
obcas; (4) casto; (5) velmi Casto

achievel7 Do jaké miry pro Vas ndsledujici tvrzeni plati nebo neplatie
Snadno dosahuiji svych cild. (1) naprosto pravdivé; (2) vétsinou
pravdivé; (3) spise pravdivé; (4) ani pravda, ani nepravda; X
(5) spise nepravdivé; (6) vétsinou nepravdivé; (7) naprosto
nepravdivé

satisfac17 Vezmete-li v Uvahu viechny okolnosti, jak jste v souCasné dobé
celkové spokojeny/& se svym Zivotem? (1) zcela spokojeny; (2)
velice spokojeny; (3) docela spokojeny; (4) ani spokojeny, ani X X
nespokojeny; (5) docela spokojeny; (6) velmi nespokojeny; (7)
zcela nespokojeny

* Referen¢ni polozka v modelu méfeni, jejiz faktorova zatéz byla zafixovana na jednicku.
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Analytickd strategie

Analyza méfeni ekvivalence obou $kal probihala v nékolika krocich (viz tabulka 2). V prv-
nim kroku byly testovany dva modely pro pivodni pétipolozkové skaly ve vSech zemich
za pomoci konfirmacni faktorové analyzy (CFA) a nasledné viceskupinové konfirmacni
faktorové analyzy (MG-CFA) s metodou odhadu MLR (maximum likelihood estimation
with robust standard errors) vhodnou pro analyzu spojitych nenormalné rozlozenych dat.
Chybgjici hodnoty byly v analyze osetfeny FIML (full information maximum likelihood)
metodou. V piipadé EMI byla piivodné vyuzita odhadni metoda WLSMV (weighted least
squares means and variance adjusted) vhodna pro kategorialni data, ale modely s touto
odhadni metodou nekonvergovaly jiz v prvnim kroku testovani CFA v nékterych zemich.
V ostatnich zemich navic index RMSEA ukazoval zkreslujici hodnoty vyssi nez 0,1-0,2
v porovnani s zadoucimi vysledky indexu CFI>0,98, coz potvrdilo nékdy zmiilované nevy-
hody vyuziti indexu RMSEA pro kategorialni proménné nebo pfi posuzovani ekvivalence
modeltl s odhadni metodou WLSMV (viz Muthén 1999; Xia 2016; Monroe a Cai 2015;
Navruz 2016).

Z tohoto divodu byla vyuzita odhadni metoda MLR pro spojita nenormalni data, sou-
casn¢ ale bylo sledovano, viz Byrne (2010), a) zda maji proménné dostate¢ny pocet kategorii
roven nebo vyssi péti; b) normalita dat; c¢) velikost vzorku (viz také Cieciuch a Davidov 2012;
Meuleman, Davidov a Billiet 2009). Pocet respondentii v analyzovanych zemi ptesahoval
1 000 respondentd, coz je obecné povazovano za velky vzorek. V modelu byly pouzity pro-
ménné s péti a sedmi kategoriemi. Sikmost a $picatost jejich rozdéleni neptesahovaly hod-
noty dva pro velikost Sikmosti a sedm pro velikost Spicatosti (viz tabulka A2a a A2b v online
appendixu), coz znaci nepfili§ vychylend data od normalniho rozdéleni (viz Byrne 2010;
Mindrila 2010).

V piipadé skaly z roku 2017 ukazala EMI na nesrovnatelnost polozek v modelu jiz
v prvnim kroku testovani, jinymi slovy nebylo dosazeno ani konfigurdlni ekvivalence,
a proto doslo k odstranéni dvou nejvice problematickych polozek. Dale byla testovana uz
jen redukovana tfipolozkova skala. Kazda analyza EMI obsahovala hodnoceni konfiguralni,
metrické a skalarni ekvivalence. Vhodnost modelu byla vyhodnocena na zakladé meznich
kritérii navrhovanych v literatuie (vice viz sekce o testovani presné a piiblizné ekvivalence
méteni). Ve druhém kroku, pokud nebylo dosazeno pfesné metrické ¢i skalarni ekvivalence,
jsme testovaly Castecnou ekvivalenci a uvoliiovaly nesrovnatelné parametry za pomoci
modifika¢nich indexu.

Ve tietim kroku jsme testovaly AMI s pomoci bayesovského modelovani. Pro potieby
AMI bylo nezbytné testované polozky nejdiive standardizovat, coz by mélo dle autort stu-
die Pokropek, Schmidt a Davidov (2020) napomoci, pokud maji testované polozky odli§né
distribuce. Idedlni hodnota apriorniho rozptylu byla v bayesovské analyze nalezena pomoci
porovnani modeld s riznymi hodnotami apriorniho rozptylu. Hodnoceni modelti bylo zalo-
zeno na prahovych hodnotach indexi BIC, DIC a PPP (vice opét viz podkapitola o testovani
EMI a AMI).

Vysledky bayesovského pfistupu byly shodné s vysledky EMI a rovnéz ukazaly
na nesrovnatelnost obou ptivodnich pétipolozkovych skal z roku 2011 i 2017. Proto byly
ve ¢tvrtém kroku, na zakladé vysledkd z vystupu odlisnosti (tj. difference output) v Mplus,
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uvolnény ty polozky, které se mirné odliSovaly mezi nejvice skupinami a u kterych jsme
usoudily, ze vyrazné nenarusi obsahovou validitu konstruktu. U nové redukovanych tii-
polozkovych skal subjektivniho blahobytu byla opakované testovana AMI. Na zaklad¢
téchto vysledkli bylo odhadnuto potadi zemi odvozené ze srovnani latentnich primért z dat
ISSP 2011 a 2017. VSechny analyzy byly provedeny pomoci softwarového balicku Mplus 7.2
(Muthén a Muthén 1998-2017; vzory pro Mplus inputy jsou k dispozici v tabulce A5 v online
appendixu).

Tabulka 2: Shrnuti pofadi analytickych kroku

Krok | Typ analyzy MOd?I PR
(pouvizita skala)

Modely: M1: subjektivni blahobyt v ISSP 2011, M2: subjektivni blahobyt v ISSP 2017

1a. Konfirmacni faktorovd analyza (CFA) M1, M2 (pUvodni)

1b. Testovdni presné ekvivalence EMI - (MG-CFA) M1 (pbvodni), M2
konfigurdini ekvivalence (pUvodni i redukovand)
metrickd ekvivalence

2. Testovdni ¢dstecné ekvivalence EMI — MG-CFA (modifikacni indexy) M1 (pbvodni), M2
Castecnd metrickd ekvivalence (redukovand)
Cdstecnd skaldmi ekvivalence

3. Testovdni priblizné ekvivalence AMI - MG-BSEM, bayesovsky model M1 (pOvodni), M2
s rdznymi apriornimi rozptyly, vystup odlisnosti (pGvodni)
skaldrni ekvivalence
vystup odliSnosti — vyfazeni pravdépodobné nesrovnatelnych polozek

4. Testovdni priblizné ekvivalence AMI - MG-BSEM, bayesovsky model M1 (redukovand), M2
s rbznymi apriornimi rozptyly, vystup odlisnosti (redukovand)
skaldrni ekvivalence

5. Porovndni latentnich promérd redukovanych skdl M1 (redukovand), M2

(redukovand)
Vysledky

V prvnim kroku byla v kazdé zemi provedena separatni konfirmacni faktorova analyza
puvodnich pétipolozkovych §kal z roku 2011 a 2017 (M1 a M2). Pro $kalu subjektivniho
blahobytu z roku 2011 ukazovaly vysledky v jednotlivych zemich dobrou shodu modelu
s daty; u vétSiny zemi se hodnoty RMSEA pohybovaly okolo 0,08 a hodnoty CFI nad 0,95.
Bylo tak mozné v dal$ich krocich testovat ptivodni Skalu se v§emi péti polozkami. V piipadé
Skaly z roku 2017 se vSak ukazalo, ze model s danou faktorovou strukturou (pét polozek)
nereprezentuje data v n€kterych zemich adekvatné. V kazdé zemi tak byly postupné vytipo-
vany problematické polozky identifikované pfedevS§im pomoci nizkych faktorovych zatézi
(healthl7 a achievel7), vzajemnych korelaci a testem reliability dané Skaly, pficemz jsme
dospély k redukovanému modelu se tfemi polozkami, ktery ve vSech jednotlivych zemich jiz
dosahl zadoucich (resp. perfektnich) hodnot obecnych indext vhodnosti modelu. V dalsich
krocich byla testovana jiz jen tato redukovana tiipolozkova skala.

Ve druhém kroku jsme pristoupily k testovani EMI pro vSechny zemé dohromady
za pomoci simultanni MG-CFA (viz tabulka 3). Ukazalo se, ze v piipadé obou skal bylo
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dosazeno konfiguralni ekvivalence, coz znamend, ze modely s danou faktorovou struk-
turou adekvatné reprezentovaly data ve vSech zemich, vSechny polozky dostatecné pfi-
spély k vysvétleni daného faktoru a koncept subjektivniho blahobytu byl v jednotlivych
zemich podobné chapan. V piipadé metrické ekvivalence zména velikosti indexit RMSEA
a CFI presahla mezni hodnoty, coz naznaCovalo pfili§ velky rozdil mezi metrickym
a konfiguralnim modelem. Proto jsme pfistoupily k testovani Castecné metrické ekvivalence,
kdy jsme uvolnovaly nesrovnatelné faktorové zatéze za pomoci modifikacnich indext do té
doby, nez byl rozdil mezi konfigurdlnim a ¢astecné metrickym modelem dostate¢né maly
(tj. ACF1 <£0,01, ARMSEA < 0,015).

Pro dosazeni Caste¢né metrické ekvivalence bylo nutné v piipadé skaly z roku 2011
uvolnit dvé faktorové zatéze u polozky happyll ve Finsku a polozky overcomell v Koreji.
V ptipad¢ Skaly z roku 2017 pak ctyti faktorové zatéze u polozky overcomel7 v USA
a Francii a polozky satisfacl7 na Islandu a v Thajsku. Jelikoz bylo v ptripad¢ obou skal
dosazeno castecné metrické ekvivalence, v dalSim kroku jsme testovaly jiz pouze ¢astecnou
skalarni ekvivalenci.

Z vysledki testovani skaly z roku 2011 vyplyva, Ze po uvolnéni dvou faktorovych zatézi
a celkem 44 konstant polozek bylo dosazeno ¢astecné skalarni ekvivalence. Ze srovnani
latentnich prameért skaly tak musi byt vyfazeno Japonsko, Italie a Turecko, protoze u téchto
zemi bylo tfeba uvolnit konstanty u tfi polozek, coz je vice nez polovina polozek testované
Skaly. V pripad¢ ostatnich 27 zemi bylo prokazano, ze 1ze validné srovnavat latentni pramér
subjektivniho blahobytu. Pro dosazeni ¢aste¢né skalarni ekvivalence u redukované tiipoloz-
kové skaly z roku 2017 musely byt uvolnény ¢tyii faktorové zatéze a celkem 26 konstant
polozek. Pouze u Ruska bylo tfeba volné odhadnout konstanty u dvou polozek (tedy vice nez
polovinu), a proto bylo nutné tuto zemi vytadit ze srovnani latentnich primért. U ostatnich
29 zemi byly plné ekvivalentni alesponi dvé polozky ze skaly.

Kvili problémtim, které jsou spojeny s testovanim castecné skaldrni ekvivalence
v EMI (viz ptislusna podkapitola vyse), jsme ve tfetim kroku pfistoupily k jiné metodologii.
Zaméftily jsme se na testovani priblizné skalarni ekvivalence danych skal, a to pomoci bay-
esovského modelovani. Tabulka 4 zobrazuje indexy vhodnosti modelu pro testovani AMI
puvodnich i redukovanych $kal pti pouziti rizné velkych hodnot apriorniho rozptylu. Ukazalo
se, ze oba modely ptivodnich pétipolozkovych skal (M1, M2) pii pouziti riznych apriornich
rozptyla (od 0,00 az po 0,05) vykazovaly §patnou shodu s daty (PPP < 0,05 a CI neobsahoval
nulu) a nebylo tak dosazeno pfiblizné skalarni ekvivalence. Tyto vysledky nejsou vzhledem
k vysledkim testovani EMI piekvapivé.

V ptipad¢, ze bayesovské modelovani nepodpoii pfibliznou skaldrni ekvivalenci méteni
ve vSech zemich, lze pouzit dvé nasledujici strategie (viz Muthén a Asparouhov 2013; Van
de Schoot et al. 2013). Na zakladé vysledkt z vystupt odlisnosti v Mplus (viz tabulka A3
v online appendixu) poskytujicich informace o odchylkach konstant pro vSechny polozky
ve vSech zemich lze z analyzy odstranit bud’ 1) nesrovnatelné zemé, nebo 2) polozky
ze Skaly. V ramci analyzy jsme aplikovaly oba piistupy, nicméné prvni strategie vybéru
nesrovnatelnych zemi nepfinesla zadna vyznamna zlepSeni v indexech vhodnosti modelu
a priblizna skalarni ekvivalence nebyla dosazena pro vSechny polozky $kaly ani v nékolika
malo zemich (vysledky zde nejsou prezentovany).
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Ptistoupily jsme proto ke druhé strategii uvoliovani polozek s odchylenymi konstantami
ve velkém poctu zemi ze $kaly a prepocitdvani novych modeld. V pfipadé obou skal jsme,
podobné jako v EMI, dosly k redukovanym $kalam se tfemi polozkami, u kterych jsme
rovnéz zkousely testovat modely s rtiznymi velikostmi apriornich rozptylt. V piipadé dat
z roku 2011 bylo uspokojivych vysledkti dosazeno pfi pouziti apriornich rozptyli 0,005, 0,01,
0,025 a 0,05, pricemz jako nejvhodnéjsi byl vyhodnocen model s nejméné liberalnim apri-
ornim rozptylem 0,005 (nezbytné parametry modelu: ABIC > 20, ADIC > 14, APPP > 0,01,
PPP > 0,05, CI obsahuje 0). U dat z roku 2017 byl jako nejvhodné&j$i vyhodnocen model
s apriornim rozptylem 0,01. Na rozdil od testovani EMI, vystup odli$nosti v Mplus odha-
lil odchylky faktorovych zatézi od prameéru, které vSak nemaji vliv na srovnatelnost Skaly
mezi zemémi. V piipadé redukované skaly z roku 2011 se jednalo pouze o polozky over-
comell v Jizni Koreji a sadll na Filipinach a z roku 2017 o polozku satisfac7 na Filipinch,
v Rusku, Thajsku a Mad’arsku a overcomel7 v USA a ve Francii. V piipadé konstant vysledky
ukazaly, ze se ve Skale mirné odliSovaly témét vSechny konstanty polozek v analyzovanych
zemich, coz naznacuje spravnost pouziti AMI, ale nijak to nelimituje porovnani latentnich
praméri mezi zemémi.

Tabulka 3: Metoda ptesné ekvivalence méteni EMI pivodnich a redukovanych skal subjektivniho blaho-
bytu v ISSP 2011 a 2017 — MG-CFA (metoda odhadu MLR); obecné indexy vhodnosti modelu

) . RMSEA
2 2

Chi? (ACh#) df (Adf) CFI (ACFI) (ARMSEA] C.I. RMSEA
M1:ISSP 2011 (pUvodni skdla) — 30 zemi

Konfigurdini 1630,162 150 0975 0,080 [0,077; 0,084]
ekvivalence

Metrickd ekvivalence | 2464,772 (830,715) 266 (116) 0,963 (0,012) 0,074 (0,006) [0,071; 0,07¢6]
castecnametiicka | 5350 064 (691,074) | 264 (114) | 0965 (0,010) | 0,071 (0,009) | [0,069; 0,074]
ekvivalence

Castecnd skalami 3012,621 (698,355) | 335 (72) 0,955 (0,010) | 0,072 (0,001) | [0,070; 0,075]
ekvivalence

M2: ISSP 2017 (pUvodni skdla) — 30 zemi

Konfigurdini 6131,136 150 0858 0,165 [0,161;0,168]
ekvivalence

M2a: ISSP 2017 (redukovand $kdla) — 30 zemi

Konfiguraini 0,004 0 1,000 0,000 [0,000; 0,000]
ekvivalence

Metrickd ekvivalence | 460,850 (460,847) 58 (58) 0,983 (0,017) 0,069 (0,069) [0,063; 0,075]
castecnameticka | 555 399 (305,396) | 54 (54) 0,990 (0,010) | 0,056 (0,056) | [0,050; 0,062]
ekvivalence

Castecnd skalami 570,162 (279,583) | 86 (32) 0,980 (0,010) | 0,062 (0,006) | [0,057; 0,067]
ekvivalence

Zdroj dat: ISSP 2011 a ISSP 2017.

Poznamky: Chi*= Satorra-Bentler Scaled y?, AChi*= Satorra-Bentler ’ Difference Test, df = stupné& volnosti,
Adf = rozdil df, CFI = Comparative Fit Index, ACFI = rozdil CFI, RMSEA = Root Mean Square Error of
Approximations, ARMSEA = rozdil RMSEA, C. I. RMSEA = 95% interval spolehlivosti pro index RMSEA
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Tabulka 4: Metoda testovani piiblizné (skalarni) ekvivalence AMI ptivodnich a redukovanych skal
subjektivniho blahobytu v ISSP 2011 a 2017 — MG-BSEM; obecné indexy vhodnosti modelu a vybér
apriorniho rozptylu

Model Apriorni DIC BIC PPP 95% ClI
rozptyl
M1:ISSP 2011 (pUvodni skdla - 5 polozek)
0,000 540499,408 542248,741 0,000 [8594,532; 8775,888]
0,001 534911,630 539600,526 0,000 [2842,406; 3133.091]
30 zemi, 0,005 533981,505 538587,641 0,000 [1935.506; 2149,979)]
N= 46,142 0,010 533904,847 538493,686 0,000 [1858,154; 2065,486]
0,025 533876,454 538457,564 0,000 [1832,608; 2037,951]
0,050 533859,285 538451551 0,000 [1828,644; 2031,960]
M2: ISSP 2017 (pUvodni $kdla - 5 polozek)
0,000 558839,410 560867,543 0,000 [15473,833; 15699,431]
0,001 553555,921 558312,837 0,000 [9900,228; 10298,934]
30 zem, 0,005 550444,730 555108,601 0,000 [6909,850; 7177,033]
N = 44,492 0,010 550233,063 554876,988 0,000 [6712,222; 6952,392]
0,025 550160,654 554795,210 0,000 [6645,986; 6876,894]
0,050 550137,735 554782,305 0,000 [6639,750; 6863,901]
M1a: ISSP 2011 (redukovand skdla — 3 polozky)
0,000 312884,855 314096,669 0,000 [3809.697; 3928,872]
0,001 309387,269 312456,670 0,000 [207,868; 371,913]
30 zemi, 0,005 309151,368 312178,410 0,223 [-36,407; 94,984]
N= 46,142 0,010 309125,510 312156,564 0,396 [-56,678; 74,293
0,025 309070,708 312150,139 0,466 [-60,816; 64,640]
0,050 308969,932 312150,067 0,470 [-61,564; 65,572]
“Vyznamné odchylky faktorovych zatézi (LAM) od prdméru (apriorni rozptyl = 0,005): Jizni Korea_
overcomel1, Filipiny_sad11
M2a: ISSP 2017 (redukovand skdla — 3 polozky)
0,000 332555,954 333778,531 0,000 [4840,715; 4977,958]
0,001 328574,606 331755,362 0,000 [872,557; 1099,203]
30 zemi, 0,005 327699,105 330830,316 0,002 [25.841; 170,783]
N = 44,492 0,010 327638,965 330757.,399 0,217 [-40,476; 101,505]
0,025 327575,995 330732,497 0.416 [-56,587; 73.835]
0,050 327453,015 330730,422 0,450 [-58,492; 69,865]
“Vyznamné odchylky faktorovych z&tézi (LAM) od prdméru (apriorni rozptyl = 0,01): Francie_overcomel7,
USA_overcome17, Madarsko_satisfac17, Filipiny_satisfac17, Rusko_satisfac17, Thajsko_satisfac17

Poznamky: DIC = Deviance Information Criterion, PPP = Posterior Predictive p value, 95% CI = 95% kredibilni
interval, ISSP 2011 (redukovana $kala: sadl1, lostl1, overcomell), ISSP 2017 (redukovana $kala: sad17,
overcomel7, satisfac17).
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Na zavér bylo na zakladé vysledktit EMI (Caste¢na skalarni ekvivalence) a AMI (pfi-
blizné skalarni ekvivalence) pfislusnych skal subjektivniho blahobytu odhadnuto potadi
zemi odvozené ze srovnani latentnich primérti z dat 2011 a 2017 a prosté¢ho aritmetického
praméru skaly, které prezentuje tabulka A4 v online appendixu. Ackoliv v obou zpisobech
testovani (EMI a AMI) byla podpoifena (Castecna) skalarni ekvivalence, na zaklad¢ které
mizeme mezi zemémi porovnavat latentni priméry danych $kal, pofadi zemi v piipadé
obou §kal je pomérné rozdilné. U nékterych zemi je pofadi na zakladé latentnich priméri
EMI a AMI az o sedm (Slovensko a Island v roce 2017), devét (Finsko, Indie, Svédsko
a Litva v roce 2017), jedenact (Velka Britanie v roce 2011) ¢i dokonce dvanact mist odlisné
(Australie v roce 2011). Napriklad latentni primér EMI oznacuje Slovensko v roce 2017 jako
zemi s nejvetsim subjektivnim blahobytem, avSak latentni primér AMI ho posouva az na
osmé misto v potfadi. Rozdily v pofadi ndzorné dokladaji i hodnoty Pearsonova korela¢niho
koeficientu (r = 0,839 pro rok 2011, resp. r = 0,842 pro rok 2017). Rovnéz i potadi zemi dle
prostého aritmetického priméru je odlisné od potadi zemi dle EMI (r = 0,877 pro rok 2011,
resp. r = 0,786 pro rok 2017) a AMI (r = 0,947 pro rok 2011, resp. r = 0,946 pro rok 2017;
viz tabulka A4b v online appendixu). Ale i v pfipadé, kdy by si poradi zemi dle latentnich
prumeéru a prostého aritmetického prumeéru skaly vzajemné odpovidaly, je nezbytné srovna-
telnost skalovych polozek testovat. Stejné tak je vhodnéjsi upfednostnit vypocet latentniho
praméru pred prostym aritmetickym primérem $kaly.

Diskuse a shrnuti

V mnoha vyzkumech se subjektivni blahobyt neméii jako vicedimenziondlni koncept pomoci
baterie obsahujici vice polozek, ale spiSe jednopolozkovym méfenim, které ma velice ome-
zenou obsahovou validitu, navic neumoziuje kontrolu chyb méfeni a ovéteni reliability.
V soucasné dobé¢ sice existuje nékolik uznavanych $kal pro méfeni subjektivniho blaho-
bytu (napt. SWLS, PWI, WEMWBS, WHO), které¢ jsou s tuspéchem aplikovany prede-
v§im v narodnich vyzkumech, nicméné tyto Skaly doposud nebyly nijak systematicky pou-
zity v mezinarodnim vyzkumu, a nemame tedy k dispozici informace o jejich mezinarodni
srovnatelnosti.

Cilem této studie bylo proto otestovat mezinarodni srovnatelnost baterie polozek subjek-
tivniho blahobytu pouzitych ve vyzkumu ISSP v roce 2011 v modulu Zdravi a v roce 2017
v modulu Socialni sit€. Sekundarnim cilem bylo vzajemné porovnat dva piistupy k testovani
presné (EMI) a pfiblizné (AMI) ekvivalence méfeni téchto polozek. Tradi¢ni ptistup EMI
uplatilujici MG-CFA analyzu odhalil jako problematické dvé polozky (healthl7 a achievel?7),
které musely byt jiz v prvnim kroku vyfazeny ze $kaly ISSP 2017, a test castecné skaldrni
ekvivalence po uvolnéni nékolika desitek parametrti z testovaného modelu vytadil navic tii
zem¢ z mezinarodniho srovnani latentnich priméra skaly ISSP 2011 a jednu zemi z mezi-
narodniho srovnani latentnich prameéra skaly ISSP 2017. Timto zpGsobem bylo ukazano,
ze testovani EMI je mezi mnoha skupinami velice obtizné, nékdy nespolehlivé a casto vede
k zamitnuti pIné skalarni urovné ekvivalence.

vvvvvv

tovani modelu, aby se jeho parametry mohly od sebe mirn¢ liSit mezi testovanymi skupinami,
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odhalil jako problematické dokonce Ctyti polozky; happyll a healthll v ptipade skaly ISSP
2011 a healthl7 a achievel7 v ISSP 2017. Bylo prokazéano, ze vztahy mezi latentnimi pro-
ménnymi (resp. redukovanymi tfipolozkovymi skalami) s jinymi metricky ekvivalentnimi
proménnymi z datového souboru je mozné validné srovnavat ve vSech participujicich zemich
vyzkumu ISSP 2011 a 2017 a stejné tak je mozné porovnat jejich latentni priméry. Ani jeden
z piistupti neprokazal, ze by bylo mozné mezinarodné¢ srovnavat prosty primér hrubych
skord jednotlivych polozek danych skal.

Zda se tedy, ze tradi¢ni piistup k testovani EMI neodhalil problematické polozky
happyll a healthll v ptipad¢ skaly ISSP 2011, které oznacil za je$té Castecné srovnatelné
v mnoha zemich. Nicmén¢ je nutné uvést, ze na zakladé nezbytnosti uvolnéni jejich para-
metrti problém srovnatelnosti s témito polozkami naznacil. Také navrhl vyloucit ze srov-
nani latentnich pramért tii zemé (tj. Japonsko, Italii a Turecko) v pifipadé srovnani Skaly
ISSP 2011 a jednu zemi (tj. Rusko) ze srovnani skaly ISSP 2017. Tyto zemé& bayesovské
modelovani odhadlo jako jesté akceptovatelné odliSné pro srovnani latentnich pramért.
Rovnéz na zakladé srovnani latentnich primérd z EMI a AMI pfistupu vyplyva, ze EMI
pristup detekoval odlisné pozici az osmi zemi mezi roky 2011 a 2017 na Skale subjektivniho
blahobytu.

Redukce zkoumanych skal na mensi pocet manifestnich polozek je problematika, které
by méli vyzkumnici vénovat zvy$enou pozornost. Je to na jednu stranu vyjma vyfazeni pro-
blematickych zemi jednim z moznych postupd pfi testovani ekvivalence vybranych $kal
(viz Muthén a Asparouhov 2013; Van de Schoot et al. 2013), na druhou stranu tento zasah
muze vyznamné naru$it obsahovou validitu daného nastroje a vnitini integritu dané skaly.
Nami vybrané baterie polozek nejsou typické standardizované Skaly méfici subjektivni bla-
hobyt vyvijené vyzkumniky s ohledem na piinos kazdé jednotlivé polozky do obsahové vali-
dity konstruktu (na rozdil od standardizovanych skal typu SWLS nebo PWI), ponechaly nam
tedy urcity prostor k piipadné modifikaci.

V piipadé¢ skaly ISSP 2011 byla odstranéna jako kulturné nesrovnatelnd polozka reflek-
tujici zdravotni problémy respondenta a polozka dotazujici se na obecnou spokojenost,
naopak ve Skale zustaly polozky mapujici frekvenci skli¢enosti respondenta, jeho pocitu
ztraty sebedtvéry a pocitu, zda je v jeho silach prekonat problémy. Z hlediska zachovani
obsahové validity dané skaly nespatfujeme v redukované skale vétsi problém, nebot’ tfi zby-
vajici polozky zachovaly vécnou podstatu konceptu zaméfujiciho se na emocni stav respon-
denta v poslednim mésici, naopak otdzky na zdravotni stav nebo obecné $tésti mohly dany
koncept narusovat. Stejna situace plati i pro skalu ISSP 2017, kde byla opét vyjmuta otazka
na zdravotni stav a dosahovani cili a byly ponechany polozky méfici skli¢enost, piekonavani
problémi a obecnou spokojenost se zivotem. Opét redukovand Skala tak spiSe ve vysledku
méfila emocni stav respondenta misto jeho subjektivniho pocitu zdravi ¢i volnich vlastnosti.
Na druhou stranu v pfipad¢ jinych $kal mize vytazovani polozek ze Skaly zplisobit znaéné
problémy s vécnym vyznamem zkoumaného konstruktu, a je tak nutné peclivé zvazit jejich
prfipadnou modifikaci.

Nevyhodou statistického pfistupu k testovani ekvivalence jiz sebranych dat je rovnéz
absence jakychkoli podkladovych materialit k posouzeni, pro¢ jsou dané polozky nesrov-
natelné a musi byt ze skaly vylouCeny. Ackoli diskuse o mozném vysvétleni kulturné
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specifického vnimani danych polozek nemtizou byt z hlediska rozsahu béznou soucasti
takovychto metodologickych studii, jejich nedostatek je v této oblasti patrny a ztézuje dalsi
praci na vyvoji srovnatelnych skal v mezinarodnim vyzkumu. Jak metodologické, tak 1 vécné
divody (socialni desirabilita, zkresleni souhlasem, styly odpovidani, nevhodny preklad,
rizna interpretace konceptu, vybér skaly) mohou vyznamné ovlivnit fungovani polozky
v multikulturnim prostiedi (Davidov, Cieciuch a Schmidt 2018; Bjernskov 2010),* a proto
predevsim kvalitativni pfistupy jako kognitivni dotazovani a online probing umoziuji navrat
do terénu a identifikovani skute¢nych divodu chybgjici ekvivalence polozky v daném kultur-
nim prostiedi (vice viz Meitinger 2017).

Z vyuzitelnych kvantitativnich piistupi pak lze jako piiklad uvést zejména metodu
odlisn¢ho fungovani polozky (differential item functioning, dale jen DIF), vychazejici z teo-
rie odpovédi na polozku (item response theory, dale jen IRT) (viz Teresi 2006). Tato teorie se
bézné vyuziva pro konstrukci a vyvoj testd, Skal, dotaznikil a v psychometrii (viz Embretson
a Reise 2000; Reeve a Fayers 2005) a primarné se zaméiuje na fungovani jednotlivych polo-
zek, méné¢ Casto pak na uroven celého testu ¢i modelu (DeMars 2000). Pokud navic testujeme
ekvivalenci mezi vice skupinami najednou, je nutné aplikovat pokrocilejsi verzi IRT s kovari-
aty (IRT-C), ktera umoznuje zkoumat DIF napfi¢ vice proménnymi/skupinami soucasn¢ (viz
Tay, Huang a Vermunt 2016; Tay, Vermunt a Wang 2013).

Vysledky sice potvrdily, Ze lze mezinarodné validné srovnavat latentni priméry redu-
kovanych tfipolozkovych skal subjektivniho blahobytu z dat ISSP 2011 a 2017, na druhou
stranu je nutné upozornit na skutecnost, ze tyto vysledky nemusi byt potvrzeny na jinych
datech, v jinych ¢asovych bodech sbéru dat ¢i s jinymi §kalami. Potvrzeni ekvivalence méfeni
téchto §kal v datech ISSP nemusi nutn¢ znamenat, ze bude ekvivalence méfeni danych skal
dosazeno vzdy za jakychkoli okolnosti. Jak zdtrazinuje kolektiv autort Cieciuch et al. (2014),
ekvivalence méfeni polozek musi byt testovana opakované mezi riznymi skupinami, nebot’
jejich nesrovnatelnost je zptisobena fadou vnéjSich i vnitinich aspektti daného vyzkumu ve
specificky Cas. Zercher et al. (2015) také navrhuje, ze v prvnim kroku by méla byt vzdy
otestovana presna ekvivalence EMI, a pokud by bylo nutné pfistoupit k testovani castecné
(skalarni) EMI, pak je vhodné pouzit testovani AMI, obzvlasté¢ pokud porovnavame mnoho
skupin ve velkych mezinarodnich vyzkumech (Van de Schoot et al. 2013). K tomuto testo-
vani, jak jiz bylo feCeno, Ize vyuzit bud’ vyse popsané bayesovské modelovani, ale rovnéz
i jiné slibné techniky jako alignment proceduru, pokud napiiklad oc¢ekavame, ze se ve skale
pomérné hodné 1isi jen nékolik malo parametrt a ostatni jsou téméf shodné (vice viz Van de
Schoot et al. 2013; Pokropek, Davidov a Schmidt 2019). Doufame, Ze nase vysledky budou
stimulovat dal$i sekundarni analyzy, které vyuziji Skaly subjektivniho blahobytu v mezina-
rodnich komparacich, a pfipadné podpoii i navazujici metodologicky vyzkum pficin nesrov-
natelnosti nékterych polozek.

4 Z hlediska problematického piekladu Bjernskov (2010) upozoriiuje na skutecnost, ze rusky a fran-
couzsky preklad slova ,happy* znamena $tastny ¢i mit $tésti, zatimco dansky pieklad ,,lykkelig*
klade vétsi diraz na dimenzi uspéchu ¢i dosazeni. Navic Benitez et al. (2018) ukazuji, ze neni
zadny rozdil v interpretaci extrémnich hodnot odpovédi na skale méfici §tésti ¢i Zivotni spokoje-
nost, ale rozdily se objevuji v interpretaci stfednich/stiedovych kategorii odpovédi.
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