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ABSTRACT

SHALOM questionnaire psychometric
characteristics of elderly Czech popu-
lation

R. Marciniak, J. Serek, K. Sheardova,
D. Hudecek, J. Hort

Objectives. The subject of spirituality and dis-
cussion about its role, especially in relation to
health, are among the most significant trends
in modern psychology. Along with this interest
comes a need for proper methods of measure-
ment of spirituality. SHALOM Questionnaire
(Spiritual Health and Life-Orientation Measure)
is a self-evaluating questionnaire designed to
measure the level of spiritual well-being. This
study aims to verify psychometric properties in
Czech version of this questionnaire.

Sample and setting. The questionnaire was ad-
ministered to elderly Czech population (n=209)
aged 55 to 91 years. Several subjects (n=47)
from research sample has been diagnosed with
mild cognitive impairment, the rest is cogni-
tively healthy.

Hypotheses. The authors assumed that the ques-
tionnaire has adequate psychometric character-
istics for use in the elderly population sample.
Statistical analysis. Statistical analysis was
aimed at identifying level of internal consist-

UvoD

ency (Cronbach’s alpha), factor analysis and
correlation with various aspects of religiosity.
Results. Results showed a good internal con-
sistency of subscales and adequate theoretical
structure, this proves the questionnaire to be
applicable even for people with mild cognitive
impairment. In opposition to original four-factor
structure, dividing the questionnaire into two
main factors seems to be more accurate, one of
two factors divided into three subfactors. Based
on the results a shorter and revised version of
the original questionnaire is proposed.

Study limitation. Generalization of the study re-
sults is limited by specific research sample - el-
derly population, some of the participants have
been diagnosed with mild cognitive impairment.
New version of the Shalom questionnaire is in-
tended for future verification.

key words:

spirituality,

spiritual well-being,
scales and questionnaires

klicova slova:

spiritualita,

spiritudlni osobni pohoda,
dotazniky,

skaly

Cilem této studie je ovefit pouzitelnost ¢eské verze dotazniku SHALOM k méfeni
spirituality u star$i populace, v¢etn€ osob s mirnou kognitivni poruchou, a prezento-
vat jeho zakladni psychometrické charakteristiky. Cesky pteklad dotazniku SHALOM
vznikl primarné kvili potiebam planovaného vyzkumu vztahu spirituality a progrese
Alzheimerovy nemoci v Mezinarodnim centru pro klinicky vyzkum ICRC v Brnég.
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Potieba ziskat spolehlivy nastroj k méteni spirituality u starSich lidi je ovSem S$irsi.
Zajem o problematiku spirituality, jejiz tloha je diskutovana v nejriznéjsich oblas-
tech, predstavuje jeden z vyznamnych trendt v dnesni svétové psychologii. Obecny
predpoklad vztahu mezi spiritualitou a zdravim je v poslednich desetiletich objektem
zvySeného vyzkumného zajmu (Weaver et al., 2006); byl tak zjistén pozitivni vliv
religiozity na mnohé nemoci (nemoci srdce, obezita, deprese aj., viz Koenig et al.,
2001 aj.). O vlivu spirituality na miru ubytki kognitivnich schopnosti u demenci toho
zatim neni pfili§ mnoho znamo a vysledky dosavadnich studii nejsou jednoznaéné
(Kaufman et al., 2011; Levin et al., 1994). V kontextu stafi jsou zkoumana specificka
témata, jedna se naptiklad o problematiku prohlubovani této oblasti Zivota ve stafi
(Seifert, 2002), souvislosti se strachem ze smrti (Ellis, Wahab, 2013) ¢i vlivu na zdra-
vi seniorti a prozivani nemoci (Yangarber-Hicks, 2004).

Na rozdil od teologickych pojeti se definice spirituality v psychologii v pribéhu
Casu Casto ménily. Ve svych zacatcich neznala psychologie nabozenstvi pojem spiritu-
ality, naptiklad William James (1985) ve svych pracich operuje s pojmy nabozenstvi,
nabozensky prozitek, nabozenskost ¢i religiozita. Zasadni proménu vyzadujici jiné
pojmové uchopeni této problematiky ptinesl vyvoj nabozenského zivota a postoji
v druhé poloving dvacatého stoleti. Tento vyvoj souvisi se sekularizaci zapadniho
svéta a vznikem kultury do znané miry nezdvislé na ndbozenskych tradicich a insti-
tucich. Averze vici stavajicim cirkvim pfinesla rovnéz odmitnuti pojmu nabozenstvi,
ktery se jevil jako pfili§ synonymni ke kiestanstvi etablovanému v zapadnim svéte
(Rican, 2006). V pojmu spirituality je tak upozadéna role ndbozenskych konfesi, in-
stituci a ritual a hlavni diraz je kladen na zazitek ptesahu bézného Zivota, transcen-
dence, kterd mize mit nabozenskou i nendbozenskou povahu. Spiritualita se tedy da
chapat jako prozitkové jadro zralého naboZenstvi, ovSem bez nutnosti spojeni s kon-
krétni ndboZenskou instituci a jeji véroukou. Casto se uvazuje také o nendbozenské
spiritualité, tedy implicitni, skryté, civilni, bezd€cné ¢i prirozené spiritualitg, kterd se
vyskytuje i tam, kde je ndbozenstvi explicitné zavrhovéno, lze tedy hovofit o specific-
kém prozitku ¢i Zivotni orientaci bez nutnosti jejiho popisu v ndboZenském jazyce ¢i
pfedstav o nadpfirozenych skute¢nostech (Janeckova, 2008).

Podobny trend se zda byt pfitomny i v ¢eském prostiedi. Riizné sociologické vy-
zkumy (Hamplova, 2008; Luzny, Vaclavik, 2010) poukazuji na to, ze velka cast po-
pulace proziva svij duchovni rozmér mimo ramec oficialnich cirkvi a ndbozenskych
spolkll. Rovnéz v ¢eském kontextu se tedy jevi jako vhodngjsi, aby vyzkumy zame-
fené na duchovni zivot vychézely z pojmu spirituality. Ten oproti pojmu religiozity
¢i ndbozenskosti dokaze zahrnout i tu ¢ast obyvatelstva, ktera se sice nehlasi k zadné
cirkvi, avSak né¢jakym zptisobem se vztahuje k transcendenci.

Rostouci popularita vyzkumu zaméteného na kvalitu zivota a zaroven snaha zo-
hlednit lidi bez formalniho ndbozenského zafazeni vedly v roce 1971 (White Hou-
se Conference on Aging, WHCA) k navrzeni konceptu spiritual well-being (Payne,
1990). Jednalo se o urcity kompromis mezi riznymi nabozenskymi a teologickymi
tradicemi, na jehoz zakladé byla spiritual well-being definovana Narodni mezinabo-
zenskou koalici ve véci stati (National Interfaith Coalition on Aging) jako ,,afirmace
zivota ve vztahu s Bohem, sebou samym, spolecenstvim a prostiedim, kterd utvari
a oslavuje celistvost™ (citovano dle Payne, 1990, s. 13). V dalsich letech se stala spi-
ritual well-being objektem vyrazného vyzkumného zajmu. Stovky studii poukazuji
na to, ze spiritual well-being pozitivné koreluje s mnoha ukazateli fyzického a psy-
chického zdravi, zivotni spokojenosti, nadéji, ispéSnym zvladanim krizi, manzelské
satisfakce, pokoje a komfortu v prubéhu nevylécitelnych nemoci a dalsimi indikatory
socialni a psychologické pohody (Unterrainer et al., 2014).
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V Ceském prostredl se objevovaly pokusy adaptovat nékteré ze zahrani¢nich metod
méfeni spirituality spiSe ojedinéle, piikladem mtze byt naprlklad Skala post-kritické
viry (Post-Critical Belief Scale; PCBS), Skéla spirituality a viry (Spirituality Involve-
ment and Belief, SIBS), ¢i skala kazdodennich spiritudlnich zazitkt (Daily Spiritual
Experiences, DSES). Podrobnéjsi analyzy téchto dotaznikli nicméné Casto poukazuji
na odlisné vnimani nékterych polozek v ¢eském prostiedi, pravdépodobné dusled-
kem specificnosti Ceské religiozity/spirituality a vyznamovych posunt v piekladu
(Dlhosova, 2012; Hacklova, 2013). Co se tyce pivodnich domacich metod méfeni
spirituality, jako je napiiklad Prazsky dotaznik spirituality (Prague Spirituality Ques-
tionnaire, PSQ), ¢i Test spiritualni citlivosti (Rican, JanoSova, Tyl, 2007), o jejich
Vyvoj usﬂuJe zejmena Pavel Ri¢an (2007). V piipadé Prazského dotazniku spirituality
(Rican, Janosova, 2005) bylo intenci autorti formulovat polozky, které by se vyhnuly
tradi¢nim kiestanskym termintim, coz by umoznilo zjistovat spiritualitu rovnéz u lidi
bez zjevné religiozity. Prazsky dotaznik spirituality byl mnohokrat uspésné pouzit ve
vyzkumech (napt. Hlaskova, 2011; Farsky et al., 2009), nicméné studie psychome-
trickych vlastnosti dotazniku provedena na souboru starSich zen naznacuje, Ze tato
metoda neni u star$i populace spolehlivym nastrojem (Jandaskova, Skocovsky, 2007).

Dotaznik SHALOM (Spiritual Health And Life-Orientation Measure) je sebeposu-
zovaci dotaznik ureny pro méteni miry duchovni pohody, tzv. spiritual well-being.
Dotaznik byl ve své ptivodni anglické podob¢ vytvoren J. Fisherem (2000; Gomez,
Fisher, 2003), ¢eska verze vychazi ze zatim posledni verze z roku 2010 (Fisher, 2010).
Tento dotaznik byl zvolen mimo jiné z pragmatickych diivodii — jedna se o kratkou
metodu (20 polozek), ktera je ¢asto pouzivana v zahrani¢i a ma zde dobré psychomet-
rické vlastnosti (Fisher, 2010). Fishertiv koncept predpoklada, Ze rozvijeni spirituality
vede k uréitym jasné danym hodnotdm a postojim, které zrcadli duchovni ¢i spiritu-
alni zdravi jedince, a které se také projevuje v jeho vztahu k sobé¢ samému (osobni
rovina), k ostatnim (socialni rovina), k zivotnimu prostiedi a k Bohu (¢i jiné podobé
transcendentna). Tyto oblasti predstavuji ¢tyfi dimenze, uc¢inné faktory spirituality.
Kli¢ovym v tomto pojeti je aspekt jednoty, celistvosti, propojenosti (connectedness)
se sebou samym, ostatnimi, prostiedim i transcendentnem (Fisher, 2010).

Fisher (2010) se v dotazniku SHALOM vraci k pojeti spiritual well-being ve
smyslu jiz zminéné pivodni definice, tak jak byla formulovana v roce 1971 Narodni
mezinabozenskou koalici ve véci stafi, a rozsifuje tak do té doby ptevladajici dvou-
dimenzionalni feSeni (existencial a religious well-being) v nejcastéji pouzivaném
dotazniku Spiritual Well-Being Scale (Ellison, 1983). Ptestoze dotaznik SHALOM
pracuje s uréitymi jasn¢ definovanymi hodnotami, tento nastroj neni spojen s zadnou
konkrétni nabozenskou tradici a mél by tak zachytit spiritudlni dimenzi i u lidi, ktefi
se neidentifikuji s zadnym konkrétnim nabozenstvim.

METODA
Instrument

Anglicky original dotazniku SHALOM byl nejprve pieloZen do CeStiny a nasledny
zpétny anglicky preklad byl konzultovan piimo s autorem metody. Uvodni instrukce
dotazniku v ¢eském piekladu zni: ,,Spiritualita mize byt definovana jako néco, co lezi
v zakladu ¢loveka jako lidské bytosti. Spiritudlni zdravi ¢i spokojenost mtize byt vnima-
no jako ukazatel toho, jak dobfe se citite ve vztahu k sobé i k jinym, pro vas diilezitym,
aspektim svéta.*

Nasleduje 20 polozek (viz Priloha), pficemz kazdé ze ¢tyt dimenzi odpovida v do-
tazniku pét polozek (odpovédi jsou zaznamenavany na pétibodové odpoveéd’ové skale):
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1. propojeni se sebou samym: polozky 5,9,14,16,18; ptiklad polozky: ,,prohlubo-
vani sebeuvédomeéni;

2. propojeni s ostatnimi: polozky 1,3,8,17,19; ptiklad polozky: ,,laska k ostatnim
lidem*;

3. propojeni s prostiedim: polozky 4,7,10,12,20; ptiklad polozky: ,,jednota s pii-
rodou;

4. propojeni s transcendentnem: polozky 2,6,11,13,15; ptiklad polozky: ,ucta ke
stvoriteli;

Posledni verze dotazniku zachycuje krom¢ vnimaného vlastniho prozivani ¢tyt di-
menzi spirituality rovnéz nazor respondentt, jak jsou tyto dimenze obecné diilezité
pro dusevni zdravi. Uvedené rozsifeni dotazniku ovSem neni pfedmétem této studie.

Za ucelem ovéieni konstruktové validity dotazniku byla u respondentt zjistovana
rovnéz mira jejich individudlni i institucionalizované nabozenské praxe. Za tim tce-
lem byl pouzit dotaznik Durel (Duke University Religion Index; Koenig, Biissing,
2010) zahrnujici napiiklad otazky: ,,Jak ¢asto navstévujete bohosluzby, nebo jina du-
chovni setkani?; Jak Casto travite cas osobnimi nadbozenskymi ¢i duchovnimi uko-
ny, jako je naptiklad modlitba, meditace nebo studium Bible?* (Pfiloha). Vzhledem
k tomu, Ze prvni tfi dimenze dotazniku SHALOM neobsahuji Zadny explicitni religi-
ozni prvek, o¢ekavali jsme, Ze korelace prislusnych subskal s nabozenskou praxi bude
nulova ¢i velmi mala. Naopak — u posledni dimenze (propojeni s transcendentnem)
jsme korelaci s nabozenskou praxi piedpokladali.

Soubor a vyzkumny postup

Dotaznik byl administrovan pacientiim, kteti jsou v péc¢i Centra pro poruchy paméti
ICRC Fakultni nemocnice u sv. Anny v Brn¢. Toto pracovisté se soustfed’uje na vy-
zkum rizikovych faktorti a ¢asnych ptiznakii Alzheimerovy choroby a dal$ich neuro-
degenerativnich onemocnéni mozku. Pacienti jsou vySetieni na zakladé doporuceni
svého 1ékare, i bez doporuceni, maji-li subjektivni potize s paméti. U vSech pacientl
provadime neuropsychologické vyseteni, magnetickou rezonanci mozku, laboratorni
odbéry, u nékterych také odbér mozkomisniho moku ke stanoveni biomarkertt Alzhei-
merovy nemoci a vylouceni jiné patologie. Pacienti nad 55 let bez demence se sub-
jektivni poruchou paméti ¢i objektivni poruchou paméti (mirna kognitivni porucha —
MCI) jsou zatazeni do sledovani v ramci databaze CBAS (Czech Brain Aging study)
a jsou pravidelné rocné vysetfovani uvedenymi vySetienimi. Cast osob je zafazena
do sledovani z divodu ziskani dat ze zdravé populace bez kognitivniho deficitu ¢i
subjektivnich obtizi. Pacienti s demenci jsou dale sledovani v ramci bézné ambulan-
ce. Z povahy tohoto centra vyplyva vyssi vékovy primér osob, které vyplnily tento
dotaznik. Pro potieby ovéfeni psychometrickych vlastnosti dotazniku SHALOM byly
pouzity odpovédi osob bez kognitivniho deficitu, osob se subjektivni poruchou pamé-
ti a osob s MCL.

Vétsina analyz byla provedena zvlast’ pro osoby bez kognitivni poruchy (,,dobra
kognice“, N = 158) a osoby s mirnou kognitivni poruchou (MCI — mild cognitive
impairment, N = 47; pro zbyvajici 4 osoby nebyl pfesny tdaj k dispozici). Rozfa-
zeni probéhlo na zakladé diagnozy urcené konsensualné tymem Iékaid. Primérné
hodnoty zadné ze subskal se statisticky vyznamné neliSily mezi subjekty s dobrou
kognici a MCI (p > 0,05) a podstatné rozdily nebyly ptitomny ani u dalSich popisnych
statistik. Proto jsou v téchto pfipadech prezentovany udaje tykajici se celého souboru
zahrnujiciho jak subjekty s dobrou kognici, tak také s MCIL.

Prestoze byl dotaznik piivodné administrovan rovnéZz osobam s lehkou demenci,
jejich data nakonec analyzovana nebyla kvili castym obtizim s pochopenim instrukce
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testu ¢i tendencim vypliovat stejnou hodnotu u vsech polozek. Minimalni pocet boda
byl na zaklad¢ téchto zkusenosti stanoven screeningovym testem MMSE (Mini-Men-
tal State Examination) na hranici 25 bodu.

Ve skupiné bez kognitivni poruchy pievazovaly Zeny (62 %) a osoby s vy$§im nez
zakladnim vzdélanim (15 % bez maturity, 42 % s maturitou a 43 % vyssi odborné ¢i
vysokoskolské vzdélani). Vékovy prumér byl 64,94 let (SD =9,01; Md = 65). Ve sku-
piné s MCI rovnéz pievazovaly zeny (55 %) a lidé s vys$sim vzdélanim, ovSem ne tak
vyrazné jako u piedchozi skupiny (34 % bez maturity, 40 % s maturitou, 26 % vyssi
odborné ¢i vysokoskolské vzdélani). VEékovy pramér byl 68,81, ¢ili mirné vyssi nez
u pfedchozi skupiny (SD = 11,05; Md = 70).

Zpracovana byla data celkového pocétu 209 ucastnikti. UrCeny byly popisné statis-
tiky pro jednotlivé polozky a subskaly, vnitini konzistence, faktorova validita a kon-
struktova validita (korelace subskal s nabozenskou praxi).

VYSLEDKY
Popisné statistiky
Priméry a smérodatné odchylky pro jednotlivé polozky jsou uvedeny v tab. 1.

Tab. 1 Popisné statistiky polozek

polozky Cely vzorek
N M SD Min Max
1 209 3,44 0,95 1 5
2 205 2,35 1,28 1 5
3 207 3,31 1,02 1 5
4 210 3,93 1,00 1 5
5 207 3,59 1,01 1 5
6 201 2,50 1,41 1 5
7 207 3,65 1,14 1 5
8 208 3,48 1,01 1 5
9 207 3,49 1,01 1 5
10 207 3,86 1,04 1 5
11 202 2,28 1,39 1 5
12 208 3,50 0,95 1 5
13 198 2,47 1,38 1 5
14 208 3,68 1,03 1 5
15 197 2,13 1,34 1 5
16 204 3,33 1,01 1 5
17 207 3,77 0,91 1 5
18 206 3,63 0,91 1 5
19 208 3,77 0,93 1 5
20 209 3,87 1,06 1 5
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V tab. 2 jsou dale uvedeny popisné statistiky pro celé subskaly, které vznikly zprumé-
rovanim prislusnych polozek. Rozlozeni hodnot subskal propojeni se sebou, ostatnimi
a prostiedim bylo zeSikmené zleva a leptokurtické, zatimco rozlozeni subskaly pro-
pojeni s transcendentnem bylo zeSikmené zprava a platykurtické. Zaroven byly pri-
mérné i medianové hodnoty prvnich tii subskal vyrazné vyssi nez u posledni subskaly.

Tab. 2 Popisné statistiky subskal

Cely soubor
N [Med | M SD | Min | Max | Sikmost | Spi¢atost
Propojeni se | sebou 204 | 3,60 | 3,55 (0,80 | 1,00 | 5,00 -0,30 0,23
ostatnimi 208 | 3,60 | 3,56 | 0,75 | 1,00 | 5,00 | -0,35 0,57
prostiedim 209 | 3,80 | 3,76 | 0,86 | 1,00 | 5,00 | -0,76 0,69
transcendentnem | 199 | 2,00 | 2,35 | 1,28 | 1,00 | 5,00 0,53 -1,02

Tab. 3 uvadi t€snost vztahti mezi jednotlivymi subSkdlami a pohlavim, vzdéla-
nim a vékem respondentil. Zeny mély mirn¢ silnéjsi tendenci uvadét vyssi propojeni

stiedim a stars$i lidé uvadéli mirn€ nizsi propojeni s ostatnimi.

Tab. 3 Vztah mezi jednotlivymi subskalami a demografickymi charakteristikami

Mz f‘(’)l;ﬂ;gla | Veddtini Vek

Propojeni se | sebou -0,04 -0,02 0,04
ostatnimi 0,15 -0,04 -0,13

prostfedim 0,06 -0,18 0,00
transcendentnem 0,21 -0,02 0,01

Pozn.: V ptipad¢ pohlavi je uveden bodové-biserialni korela¢ni koeficient, v ptipadé vzdélani Spear-
mantv a v pfipadé véku Pearsontv.

Vnitini konzistence

Vnitini konzistence jednotlivych subskal (vyjadiend Cronbachovym koeficientem
alfa) byla ve vSech ptipadech dobra (> 0,80), a to jak u osob s dobrou kognici, tak
MCI (viz tab. 4).

Tab. 4 Reliabilita subskal

Cely soubor Dobra kognice MCI
Cronbachovo Cronbachovo Cronbachovo
N N N

alfa alfa alfa

Propojeni se | sebou 198 0,87 152 0,85 42 0,91
ostatnimi 201 0,84 154 0,81 42 0,90

prostiedim 202 0,88 154 0,87 43 0,90
transcendentnem | 194 0,97 148 0,97 41 0,98
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Faktorova validita

Vzajemné korelace jednotlivych subskal naznacuji t€sny vztah mezi prvnimi tfemi
subskalami (propojeni se sebou, ostatnimi a prostfedim), a naopak urcitou nezavis-
lost posledni subskaly (propojeni s transcendentnem). Tento vzorec se objevuje u lidi
s dobrou kognici i s MCI (tab. 5).

Tab. 5 Korelace subskal

Cely soubor Dobra kognice
sebou os’tat'- pro§tfe- tran- sebou ostat'ni- pro§tfe- tran-
nimi dim sc. mi dim sc.
Propojeni se | sebou
ostatnimi 0,73 0,71
prostiedim 0,68 | 0,61 0,61 0,58
transcendentnem | 0,19 | 0,25 0,16 0,21 0,31 0,17
MCI
sebou ostatnimi prostiedim transc.
Propojeni se | sebou
ostatnimi 0,79
prostiedim 0,89 0,66
transcendentnem 0,13 0,12 0,12

Abychom ziskali ptesnéjsi posouzeni faktorové struktury dotazniku, provedli jsme
konfirmac¢ni faktorovou analyzu (CFA) v programu Mplus 6.1 vazenou metodou nej-
mensich ¢tverct s korigovanymi praméry a rozptyly (WLSMV), kterd chape polozky
jako ordindlni proménné a k odhadu parametri pouziva matici polychorickych kore-
laci. Do analyzy byli zahrnuti v§ichni respondenti i ptes ptipadné chybéjici odpove-
di u nekterych polozek (tzv. pairwise postup; procento platnych hodnot pro kazdou
proménnou ¢i kombinaci dvou proménnych se napii¢ datovym souborem pohybovalo
mezi 92 a 100 %). Vzhledem k velikosti vyzkumného souboru nebyla CFA provadéna
zv1ast’ na respondentech s dobrou kognici a MCI, ale na vSech dohromady.

Puvodni ¢tyifaktorovy model mél ptijatelnou, avsak nikoli idedlni shodu s daty
(€ 44 = 492,64; CF1 = 0,98, RMSEA = 010; WRMR = 1,14). Faktorové naboje vSech
pofoiek byly dostate¢né vysoké (viz tab. 6). Korelace mezi faktorem propojeni
s transcendentnem a ostatnimi faktory byla spiSe slabsi (propojeni se sebou, r = 0,24;
propojeni s ostatnimi, r = 0,32; propojeni s prostiedim, r = 0,19). Faktor propojeni se
sebou naopak silné koreloval s propojenim s ostatnimi (r = 0,87) i s propojenim s pro-
stiedim (r = 0,83). Podobné¢ faktor propojeni s ostatnimi siln¢ koreloval s propojenim
s prostiedim (r = 0,75). Hlavnim zdrojem nizsi shody modelu s daty byly podle modi-
fika¢nich indext predevsim nepovolené korelace mezi rezidui nékterych polozek, coz
je dano zejména jejich priliSnou vyznamovou blizkosti.

Vysoké korelace mezi faktory propojeni se sebou, ostatnimi a prostiedim nazna-
¢ily, ze vSechny tii faktory mohou odrézet n¢jaky spole¢ny nadrazeny faktor, ktery
lze pracovné nazvat netranscendentni propojeni. Model predpokladajici jednoduchou
dvoufaktorovou strukturu, ve které byl faktor netranscendentniho propojeni spolecné
reprezentovan 15 polozkami ze subskal propojeni se sebou, ostatnimi a prostfedim,
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zatimco faktor transcendentniho propojeni byl reprezentovan zbyvajicimi péti poloz-
kami ze subskaly transcendentniho propojeni, vSak znamenal zhorSeni shody modelu
s daty (3°,,, = 643,16; CFI = 0,97; RMSEA = 0,12; WRMR = 1,45). Ukazalo se tedy,
ze urcité jemné rozdily mezi jednotlivymi faktory pfece jen existuji. Jako adekvatngjsi
se ukazal byt model, ve kterém vedle sebe na nejvyssi urovni staly faktor transcen-
dentniho propojeni (reprezentovany péti polozkami) a faktor netranscendentniho pro-
pojeni, pficemz druhy faktor byl reprezentovan tfemi podiazenymi faktory propojeni
se sebou, druhymi a prostiedim (kazdy reprezentovan prislusnymi péti polozkami)
(O, = 476,47; CFI = 0,98; RMSEA = 0,09; WRMR = 1,19). Uvedeny model je
graficky znazornén na obr. 1. Korelace mezi faktory transcendentniho a netranscen-
dentniho propojeni byla spiSe slabsi, zatimco faktorové naboje vSech tii podtazenych
faktort ze strany faktoru netranscendentniho propojeni velmi vysoké.

R2
0,57 0.76
0,68 [ 9]«2:33
0,76 Propojeni se
0,58 0.76 sebou
0,58
0,06
0,74 0.86 0,97
0,55 0.74
0,45 0,67 <
0.46 [5128 Propojen s 0,90 Cesg:::;;l,
’ 087 ostatnimi .
, propojeni
0,75 Y
0,18
0,85 0,92 ’
0,84
0,66 0.81
047 0,68
0,88 Propojeni s 0,28
0,78 0.92 prostfedim
0,85
0,30
0,61 0,78
0,85
0.88 Trans-
0,98 cendentni
propojeni
0,95
0,93

Obr. 1 Model se dvéma nadfazenymi faktory

Pozn. R? = Vysvétleny rozptyl intervalové latentni proménné piedpokladané za manifestni
ordinalni proménnou.
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Prestoze uvedené vysledky naznacuji, Zze v piipad¢ detailnich analyz muze mit
smysl rozlisovat vSechny ¢tyfi dimenze spirituality, v jinych pfipadech mtize byt prak-
tické mit k dispozici zjednoduSeny nastroj, ktery zachycuje pouze dva hlavni fakto-
ry. Za tim Gcelem jsme ovéfili rovnéz faktorovou strukturu piipadného zkraceného
dotazniku, ktery zahrnoval ptivodnich pét polozek méticich faktor transcendentniho
propojeni (¢. 2, 6, 11, 13 a 15) a Sest polozek méficich faktor netranscendentniho
propojeni (¢. 1,9, 10, 12, 18 a 19). Téchto Sest polozek bylo vybrano z ptivodnich tii
subskal, tak aby z kazdé subskaly byly zastoupeny dvé polozky s nejsilngj$imi fakto-
rovymi naboji (v pripad¢, ze tyto polozky byly vyznamové piili§ blizké a mély silné
korelovana rezidua, byla vybrana dal$i polozka v poradi). Zkracena verze dotazniku
se ukazala mit velmi dobrou shodu s daty (5, = 64,70; CFI = 1,009; RMSEA = 0,05;
WRMR = 0,56), pti¢emz vSechny polozky mély dostate¢né vysoké faktorové naboje
(tab. 6). Korelace mezi obéma faktory byla 0,27. Vnitini konzistence nove utvorené
Skaly netranscendentniho propojeni byla dostate¢na (o = 0,88).

Tab. 6 Ovéteni faktorové struktury zkracené verze dotazniku

Polozka Ptivodni verze dotazniku Zkracena verze dotazniku
Faktor B Faktor B
Propojeni se sebou 0,76 Netranscendentni propojeni
0,83 0,78
14 0,76
16 0,76
18 0,86 0,85
Propojeni s ostatnimi 0,74 0,68
0,68
0,67
17 0,87
19 0,92 0,85
Propojeni s prostiedim 0,81
7 0,68
10 0,88 0,74
12 0,92 0,85
20 0,78
Propojeni s transcendentnem 0,92 Transcendentni propojeni 0,92
0,94 0,94
11 0,99 0,99
13 0,98 0,98
15 0,96 0,96

Pozn.: B = standardizovany faktorovy naboj.

Korelace mezi dimenzemi SHALOM a ruznymi aspekty religiozity

Tab. 7 zachycuje korelace mezi dimenzemi dotazniku SHALOM a rtiznymi aspekty
religiozity, které métil dotaznik Durel (The Duke University Religion Index; Koenig,
Biissing, 2010). Jednalo se o frekvenci navstév bohosluzeb, osobnich duchovnich
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ukontl, prozivani piitomnosti posvatna a vnaseni nabozenského predsvédceni do zi-
votnich ¢innosti. Vysledky naznacuji, ze tyto aspekty religiozity tésné souvisi pouze
s propojenim s transcendentnem. Ostatni dimenze (propojeni se sebou samym, ostat-
nimi i prostiedim) maji v souladu s ocekavanim s religiozitou pouze stiedni az slaby
vztah.

Tab. 7 Korelace mezi dimenzemi SHALOM a rliznymi aspekty
religiozity (DUREL) — Spearmantiv korela¢ni koeficient

Propojeni se

sebou ostatnimi | prostiedim | transcendentnem
Frekvence navstévy bohosluzeb 0,12 0,24 0,15 0,55
Frekvencfe os,obnlqch nabozenskych/ 0.13 026 0.12 0.72
duchovnich tkont
Prczzwzjlm ptitomnosti posvatna/ 0.07 022 0.13 078
bozstvi
Nabozgnske/duchpvnlvpresvedcenl 0.16 0.18 0.18 0.76
jako zaklad postoje k zivotu
Nahozenske/@uchovx_/nl prelsyedcem 0.16 022 0.16 0,75
vnaseno do vSech ¢innosti zivota

DISKUZE

Cilem studie bylo zjistit zakladni psychometrické charakteristiky ¢eského piekladu
dotazniku SHALOM, je-li pouzivéan u star$i nedementni populace bez kognitivniho
deficitu ¢i s MCI. Vysledky naznacuji dobrou vnitini konzistenci vSech ¢tyi pivod-
nich subskal, ktera je v§ak do urc¢ité miry dana velmi podobnym vyznamem nékterych
polozek. Obzvlast’ vysoké hodnoty Cronbachova koeficientu alfa u polozky ,,Propo-
jeni s transcendentnem* u celého souboru a ve skuping lidi s dobrou kognici a také
u vsech polozek ve skupiné osob s MCI mohou naznacovat, ze participanti prav-
dépodobné prilis nediferencuji mezi jednotlivymi polozkami. Je tedy vhodné zvazit
v dalsi revizi této metody jeji doplnéni o polozky, mezi kterymi by osoby mohly 1épe
diferencovat, coz by zvysilo inkrementalni validitu.

HIubsi analyza faktorové struktury ukazala, ze dimenze propojeni se sebou, ostat-
nimi a prostiedim spolu tzce souvisi, naopak propojeni s transcendentnem je na téch-
to tiech dimenzich relativné nezavislé. Jako nejadekvatné;si se jevi predpokladat, Zze
dotaznik mé&fi dve slabéji az stiedné silné korelované hlavni dimenze: transcendentni
propojeni a tzv. netranscendentni propojeni. Druhou dimenzi dale mizeme rozlisit na
tfi poddimenze: propojeni se sebou, ostatnimi a prostfedim. Dimenze transcendent-
niho propojeni je Gizce spojena s religiozitou, konkrétné s ¢astéjsi nabozenskou praxi,
zatimco spojitost mezi religiozitou a netranscendentnim propojenim je vyrazné slabsi.
Z hlediska vnitini konzistence a vzorcu korelaci mezi subskalami se zda, ze dotaznik
postihuje spiritualitu stejné u kognitivné intaktni populace i u populace s mirnou ko-
gnitivni poruchou.

Poznatek o existenci dvou hlavnich dimenzi spirituality souzni s pojetim, které se
objevuje i v jinych teoretickych uchopenich této problematiky. Jedna se naptiklad
o konceptualizaci stojici za Casto pouzivanym dotaznikem Spiritual Well-Being Scale,
ktery byl ptivodné vyvinut ve Spojenych Statech Lori Ellisonovou (1983). V tomto
ptipad¢ je spiritual well-being konceptualizovana jako slozena ze dvou dimenzi. Ver-
tikalni dimenze (religious well-being) je definovana jako pocit vlastni pohody (well-
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-being) ve vztahu k Bohu, tzn. jako jakési transcendentni dimenze. Horizontalni di-
menze (existencial well-being) je chapana jako pocit pohody (well-being) ve vztahu
ke smyslu a cili Zivota a jako pocit spokojenosti ze zivota bez zadného konkrétniho
vztazeni se k néjaké vyssi moci ¢i transcendentnu (Ledbetter et al., 1991). Dale lze
napiiklad najit uréitou podobnost s délenim spirituality na spiritualitu nabozenskou
a prirozenou (Reich, 2000). Zakladnim rysem obou typi spirituality je podfizeni ,,ja*
transcendenci, kterd ovSem miZze byt chapana velmi rozdiln€é. Zatimco nabozenska
spiritualita operuje s ,,velkou* transcendenci (v kiest'anstvi Buh, Duch svaty), ptiro-
zena spiritualita pracuje s ,,prostiedni transcendenci®, kterou si ¢lovék vybira sam dle
svych potieb a kterou miize byt mnoho jevu, jako je naptiklad pfiroda, vesmir, narod,
penize apod.

S ohledem na faktorovou strukturu dotazniku se domnivame, Ze v fad¢ pripadl
muze byt uzite¢né pracovat s dimenzi netranscendentni spirituality jako celkem a ne-
rozliSovat jeji jednotlivé slozky. Za tim ucelem navrhujeme pouzivat zkracenou je-
denactipolozkovou verzi dotazniku, ve které je netranscendentni spiritualita repre-
zentovana Sesti a transcendentni spiritualita péti polozkami. Na zaklad¢ naSich dat se
zda byt zkracena dvojdimenzionalni podoba dotazniku vhodnym nastrojem. Kromé
nizsiho poctu polozek je jeji vyhodou rovnéz to, Ze neobsahuje nékteré nadbytecéné
dvojice polozek s podobnym vyznamem. Na druhou stranu je nutno vzit v potaz, ze
pro piesnéjsi posouzeni psychometrickych kvalit zkracené $kaly je tieba jeji ovéfeni
na odlisném vyzkumném souboru.

Navrhované revize dotazniku

Béhem sbéru dat a jejich zpracovani se objevily nékteré podnéty, které vedou k navr-
hiim na mozné revize dotazniku. Podle vysledkt je dimenze transcendentniho propo-
jeni Uizce spojena s nabozenskou praxi. Ackoli tento vysledek odpovida teoretickym
predpokladiim, znamena to rovnéz mozné omezeni pro pouziti dotazniku v ¢eském
k transcendenci i ¢ast osob bez formalniho nabozenského zafazeni (Hamplova, 2008;
Luzny, Vaclavik, 2010). Otevira se tedy otazka, zda nejsou piivodni polozky obsa-
zené ve Skale transcendentniho propojeni pfili§ asociované s kiestanskou monotei-
stickou tradici (napft. formulace ,,0sobni vztah s posvatnem/Bohem®, ,,Zivot s mod-
litbou* ¢i ,,acta ke stvoriteli) a zda dobfe reprezentuji zkusenost lidi, ktefi se sice
vztahuji k transcendentnu, avSak bez forméalniho ndboZenského zatazeni. Na zaklad¢
této uvahy proto navrhujeme rovnéz revidovanou verzi ¢eského piekladu dotazniku
SHALOM, ve které jsou plvodni polozky ze subskaly transcendentniho propojeni
preformulovany zptisobem, ktery zachovava jejich ptivodni smysl, ovsem zbavuje je
jejich jednoznacnych konotaci s kiestanskou monoteistickou tradici.

Urcité revize lze navrhnout rovnéz ve vztahu k tivodni instrukcei dotazniku, odpove-
d'ovym skalam a nékterym polozkdm ze Skaly netranscendentniho propojeni. Pivodni
uvodni formulace ohledné spirituality mize byt n€kterymi respondenty interpretova-
na ve smyslu ,,spiritudlnéj$i znamena lepsi®, a proto se domnivame, Ze neni nutné, aby
ji dotaznik obsahoval. Rovnéz zadani a ptislusné odpovédové skaly 1ze zjednodusit
zbavenim odkazl k ,,prohlubovéni a k prozivani ,,po vétsinu ¢asu.* Posledni mozna
uprava se tyka polozek méficich netranscendentni propojeni. Je otazkou, zda polozky
1 a 19 nemaji ptes sviij odliSny vyznam na prvni pohled pfili§ podobné znéni (,,l1aska
k ostatnim lidem* / ,laskavost vici ostatnim lidem*). Nabizi se moznost pteformu-
lovat druhou uvedenou polozku na ,,dGvéra k ostatnim lidem®, protoze aspekt divéry
byl zachycen rovnéz v ptivodni subskale propojeni s ostatnimi, avsak formulacné ne
zcela obratnym zptsobem (,,dGvéra mezi jedinci®). VSechny navrhované zmény jsou
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uplatnény na zkracenou verzi $kaly a uvedeny v Ptiloze. Ovérovani revidované verze
podle nés predstavuje dalsi smér pti prevadéni dotazniku SHALOM do ¢eského pro-
stiedi. Zvlaste pti jeho pouziti na mladsi populaci, u které se institucionalizovana spi-
ritualita vztazena k transcendentnu objevuje relativné casto (Luzny, Vaclavik, 2010),
muze byt revidovana verze uzite¢na.

ZAVER

Predmétem studie bylo ovéfeni psychometrickych vlastnosti ¢eské verze dotazniku
SHALOM u star$i populace. S ohledem na dobrou vnitini konzistenci subskal a te-
oreticky adekvatni faktorovou strukturu se dotaznik jevi byt pouzitelny, a to i u lidi
s mirnou kognitivni poruchou. Oproti piivodné predpokladané ctytfaktorové strukture
se zda byt presnéjsi dotaznik chapat jako slozeny ze dvou hlavnich faktord, pficemz

jeden z nich se déle déli na tfi faktory nizSiho fadu. Na ziklad¢ vysledkii byla navr-
Zena rovnéz zkracena verze puvodniho dotazniku a déle jeho revidovana verze, ob¢

urc¢ené k dalSimu ovéfovani.
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SOUHRN

Cile. Problematika spirituality a diskuze o jeji
uloze obzvlast ve vztahu ke zdravi predsta-
vuje jeden z vyznamnych trendd svétové psy-
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chologie. S timto zajmem se poji také potieba
vhodnych metod k méfeni spirituality. Dotaznik
SHALOM (Spiritual Health and Life-Orientati-
on Measure) je sebeposuzovaci dotaznik urc¢eny
pro méfeni miry tzv. spiritualni osobni pohody
(spiritual well-being). Cilem studie bylo ovéteni
psychometrickych vlastnosti ¢eské verze tohoto
dotazniku.

Soubor a procedura. Dotaznik byl administro-
van starsi ¢eské populaci (n = 209) ve véku
od 55 do 91 let. U casti participant (n = 47)
z vyzkumného souboru byla diagnostikovana
mirnd kognitivni porucha. Ostatni participanti
byli kognitivné zdravi.

Hypotéza. Predpoklada se, ze dotaznik ma ade-
kvatni psychometrické vlastnosti pro pouziti
u starsi populace.

Statisticka analyza. Statistickd analyza byla za-
meéfena na zjistovani irovné vnitini konzistence
(Cronbachovo alfa), faktorové analyzy a korela-
ce s riiznymi aspekty religiozity.

Vysledky. Vysledky méteni poukazuji na dob-
rou vnitini konzistenci subskal nastroje a teore-
ticky adekvatni faktorovou strukturu. Dotaznik
se proto jevi jako pouzitelny, a to i pro osoby
s mirnou kognitivni poruchou. V porovna-
ni s puvodné predpokladanou ctyifaktorovou
strukturou se zda byt lepsi povazovat dotaznik
za dvoufaktorovy, pfi¢emz jeden z téchto fakto-
ru se dale déli na tfi faktory niz§iho stupné. Na
zaklade vysledka testll byla navrzena zkracena
revidovana verze puivodniho dotazniku.
Omezeni studie. Zobecnéni vysledkl studie je
limitovano specifickym vyzkumnym souborem
—jde o star$i populaci, u nékterych participantt
byla diagnostikovana mirna kognitivni poru-
cha. Nova revidovana verze dotazniku je urcend
k dalsimu ovéfovani.



PRILOHA

1. Dotaznik SHALOM - ¢eska verze

Spiritualita mtize byt definovana jako néco, co lezi v zakladu ¢loveka jako lidské bytosti. Spiritualni
zdravi ¢i spokojenost mize byt vnimano jako ukazatel toho, jak dobfe se citite ve vztahu k sob¢,
i k jinym, pro vas dilezitym, aspektim svéta.

Prosim zakrouzkujte dvé odpovédi v obou sloupcich k nasledujicim polozkam. Podle toho:

A. Jak si myslite, ze je dilezitd zminéna oblast pro idealni stav spiritualniho zdravi.

B. Jak moc citite, Ze zminénou oblast prozivate po vétSinu Casu.

Kazda polozka/odpovéd’ je odstupnovéna:

1 —velmi malo 2 —malo 3 —stiedné 4 —siln¢ 5 — velmi silné

Odpovidejte nejdiive vzhledem k oblasti idedlni stav (sloupec A) a potom znovu otazky vzhledem
k oblasti vaSe zkuSenost (sloupec B).

Snazte se o odpovédi ptili§ nepfemyslet, snazte se zachytit, co vas napadne jako prvni odpovéd.

A B

Prohlubovani: Idealni pro duchovni zdravi osobni proZivani
1. lasky k ostatnim lidem 12345 12345
2. osobniho vztahu k posvatnu / s Bohem 12345 12345
3. odpusténi ostatnim 12345 12345
4. spojeni s pfirodou 12345 12345
5. pocit vlastni identity 12345 12345
Prohlubovani:

6. ucty ke Stvoriteli 12345 12345
7. Gzasu z uchvatnych scenérii 12345 12345
8. divéry mezi jedinci 12345 12345
9. sebeuvédomeéni 12345 12345
10. jednoty s pfirodou 12345 12345
Prohlubovani:

11. jednoty s Bohem 12345 12345
12. harmonie s prostfedim 12345 12345
13. pokoje/miru s Bohem 12345 12345
14. radosti ze zivota 12345 12345
15. zivota s modlitbou 12345 12345
Prohlubovani:

16. vnitiniho miru 12345 12345
17. ety vaci ostatnim 12345 12345
18. smyslu zivota 12345 12345
19. laskavosti vii¢i ostatnim lidem 12345 12345
20. vnimani ,,zazracnosti* piirody 12345 12345

2. Dotaznik DUREL

(1) Jak Casto navstévujete bohosluzby, nebo jind duchovni setkani?
1 — nikdy

2 — jednou za rok nebo méné

3 — nékolikrat ro¢né

4 — nekolikrat za mésic

5 —jednou tydné

6 — vice nez jednou tydné
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(2) Jak casto travite ¢as osobnimi nabozenskymi, ¢i duchovnimi tikony, jako je naptiklad modlitba,
meditace nebo studium Bible?

1 — ztidka nebo nikdy

2 — nékolikrat za mésic

3 —jednou tydné

4 — dvakrat, nebo vicekrat v prabéhu tydne

5 —denné

6 — vice nez jednou denné

Nasledujici ¢ast obsahuje 3 tvrzeni o nabozenskych presvédéenich, ¢i zazitcich. Prosim oznacte, do
jaké miry je pro vas kazdy z téchto vyrokl pravdivy, ¢i nepravdivy.

(3) Prozivam ve svém zivoté pfitomnost posvatna/bozstvi (napt. v podobé Boha, ¢i jinak).

1 — rozhodné neni pravda

2 — spise neni pravda

3 — nejsem si jisty/nevim

4 — spiSe pravda

5 —urcité pravda

(4) Moje nabozenské/duchovni piesvédceni je zakladem celého mého postoje k Zivotu.
1 — rozhodné neni pravda

2 — spiSe neni pravda

3 — nejsem si jisty/nevim

4 — spiSe pravda

5 —urcité pravda

(5) Snazim se disledné vnaset své nabozenské/duchovni presvédéeni do vsech ¢innosti mého zivota.
1 — rozhodné neni pravda

2 — spiSe neni pravda

3 —nejsem si jisty/nevim

4 — spiSe pravda

5 — urcité pravda

3. Dotaznik SHALOM - revidovana ¢eska verze

V zivote nékterych lidi hraje roli urcity duchovni rozmér, v zivoté jinych lidi spise ne.
Prosim zakrouzkujte u kazdé polozky, jakou roli hraje ve Vasem Zivot¢.

Kazda polozka/odpovéd’ je odstupiiovéana:

1 — velmi malou 2 —malou 3 —stfedni 4 — vyraznou 5 — velmi vyraznou

O odpovédi ptilis nepremyslejte, ale snazte se zachytit to, co Vas napadne jako prvni.

Jakou roli hraje ve Vasem zivote?

1. laska k ostatnim lidem

2. osobni vztah k néemu, co nas piesahuje
3. vnimani duchovni podstaty svéta

. sebeuvédomeni

. jednota s pfirodou

. jednota s duchovni podstatou svéta
. harmonie s prostfedim

. souznéni s duchovnimi principy

. rozjiméni, modlitba nebo meditace
. smysl zivota

. diivéra viici ostatnim lidem

e e e
NSRS RO RN SR (S S B S AL SR S S S
LW L W W W W WWWwWWw
R e T T e e i s
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ABSTRACT

New methods for diagnostics of
negative symptoms in schizophrenia:
Clinical Assessment Interview for
Negative Symptoms (CAINS) —
validation of psychometric properties
of the Czech version

K. Hosakova, L. Viktorova, M. Lecbych

Objectives. The current view of negative symp-
toms in schizophrenia is based on 2 factors, so-
cial amotivation and diminished expression. In
accordance with this view, a new psychodiag-
nostic method, Clinical Assessment Interview
for Negative Symptoms (CAINS) was created.
The aim of this study was to evaluate the psy-
chometric properties of the Czech version of
CAINS and to describe the results of CAINS in
a sample of patients with schizophrenia.
Sample and setting. The sample consisted of 100
adults with schizophrenia, hospitalised at a psy-
chiatric hospital. CAINS and the Beck Depres-
sion Inventory-II were administered.
Hypothesis. The factor structure and psychomet-
ric properties of the Czech version of CAINS are
expected to be equivalent to the original version
of the method.

Statistical analysis. Confirmatory factor anal-
ysis (CFA) with diagonally weighted least
squares (WLSMV) estimation was used. ¥2 in-
dex, Tucker-Lewis index (TLI), comparative fit

UvoD

index (CFI) and root mean square error of ap-
proximation (RMSEA) were evaluated. An item
analysis, calculated Cronbach’s alpha, point-bi-
serial correlations and Pearson’ s correlation for
CAINS and BDI-II were also conducted.
Results. CFA revealed a 2-factor solution simi-
lar to the structure of the original version of the
method.

Study limitation. The main limitation is that the
research sample is unrepresentative. To further
evaluate psychometric properties of CAINS, a
more variable sample including outpatients is
needed. This study provides a base for future
use of CAINS in clinical practice.

key words:
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negative symptoms,

Clinical Assessment Interview for Negative
Symptoms,
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psychodiagnostics
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Negativni symptomy u schizofrenie se obvykle definuji jako absence ¢i snizeni urcité-
ho zpasobu chovani nebo psychického fungovani (Buchanan, 2007). Mezi nejéastéji
uvadéné symptomy patii oplostéla afektivita, chudost feci (alogie), apatie, anhedonie
a socialni stazeni (Andreasen, 1985; Barch, 2013; Blanchard, Horan, Collins, 2005).

Doslo: 3. 8. 2016; K. H., Univerzita Karlova v Hradci Kralové, Lékaiska fakulta, Psychiatricka
klinika, Sokolska 581, 500 05 Hradec Kralové; e-mail: hosakovk@lthk.cuni.cz
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Dlouhodobé pietrvavani negativnich symptomu v popiedi klinického obrazu se ozna-
cuje jako deficitni syndrom, jehoz prevalence je uvadéna piiblizné u tietiny osob se
schizofrenii (Ahmed et al., 2015; Blanchard, Horan, Collins, 2005). Krat$i dobu nez je
nutné k diagnostice deficitniho syndromu se samoziejmé mohou negativni symptomy
vyskytovat i u dalSich osob se schizofrenii, celkové tedy mizeme odhadovat, Ze tyto
priznaky se tykaji nezanedbatelné ¢asti dané populace.

Negativni symptomy jsou pomérné perzistentni. Objevuji se jiz v prodromalnim
stadiu, v relativné stabilni mife dlouhodobé pietrvavaji, a pokud maji tendenci k re-
misi, pak pomalu (an der Heiden, Héfner, 2011; Maller et al., 2000). Vyznamnou roli
v tomto ohledu muize hrat jak skute¢nost, ze negativni symptomy jsou pomérné rezis-
tentni vici 16¢be, tak moznost, ze efektivni 1é¢ba nebyla dosud objevena. Skutecnost,
ze na psychofarmakologickou 1é¢bu negativni symptomy pfili§ nereaguji nebo zlep-
Seni neni klinicky signifikantni, doklada i mnozstvi vyzkumu (Buchanan, 2007; Fu-
sar-Poli et al., 2015; Kirkpatrick et al., 2006). Moznostmi psychoterapie se zabyvaly
Elisova, Caponigrova a Kringova (2013). Zjistily, ze ve vétsin¢ studii je signifikantni
zlepSeni pii vyuziti KBT a tréninku socialnich dovednosti a ze u KBT je prokazatelny
efekt i po 6 mésicich. Stejné jako u ostatnich metod nicméné neni ani v tomto ptipadé
prokazany dlouhodoby tcinek.

Kromé skutecnosti, zZe jde o terapeutickou vyzvu, je téma negativnich symptomu
dilezité 1 z diivodu, Ze vyznamné souvisi s funkénim vystupem nemoci (Fervaha et
al., 2014; Kirkpatrick et al., 2006; Mdller et al., 2000; Norman et al., 2000; Rocca
et al., 2014), a to dokonce i u rizikové populace, u které se nemoc zatim neprojevila
(Corcoran et al., 2011), a také s kvalitou zivota (Delamillieure et al., 2005; Elis, Ca-
ponigro, Kring, 2013; Harvey, 2013; Rabinowitz et al., 2012).

V neposledni fadé souvisi vyznam daného tématu s ovéfovanim poznatkd, které
o ném mame. Vyuziti faktorové analyzy odhalilo, Ze negativni symptomy Ize nej-
1épe vysvétlit dvéma faktory. Jde o socidlni amotivaci, které odpovidaji symptomy
apatie, anhedonie ¢i asocialnost, a snizenou expresivitu, které odpovidaji symptomy
oplostéla afektivita (ve smyslu snizené exprese) a chudost fec¢i (Ahmed et al., 2015;
Elis, Caponigro, Kring, 2013; Galderisi et al., 2013; Horan et al., 2011; Kimhy et
al., 2006; Nakaya, Ohmori, 2008). Neni tedy nezbytné nazirat na negativni sympto-
my jako na nékolik izolovanych symptomt, ale nazirani lze zaméfit na dva jadrové
ptiznaky, které se projevuji v n¢kolika podobach. Pokud se nad témito faktory vice
zamyslime, musime tak¢ konstatovat jejich vzajemnou propojenost z pohledu vyvo-
jové psychologie. Rec je dillezitym nastrojem socialniho kontaktu, stdva se postupné
ve vyvoji dilezitym nastrojem mysleni, pojmového usuzovani a feSeni problému.
K rozvoji feci je nezbytna socialni zkuSenost, pfiméfend socidlni stimulace a kva-
litni vztah s druhou osobou, ktera zprostredkovava pochopeni jazykovych vyznamu
v okolnim svéte.

Je ziejmé, Ze toto zjisténi ma zasadni implikace pro psychodiagnostické metody.
Bézné uzivané skaly tomuto poznatku svou strukturou neodpovidaji, protoze pojimaji
jednotlivé symptomy jako samostatné faktory. Méti také polozky, které do konceptu
negativnich symptomt nepatii, napt. z oblasti kognice lze zminit pozornost (SANS)
¢i abstraktni/stereotypni mysleni (PANSS). Potiebou novych psychodiagnostickych
metod, které budou odpovidat souasnym poznatkiim, se zabyvali odbornici pod
zaStitou National Institute of Mental Health na konferenci Consensus Development
Conference on Negative Symptoms konané 26.-27. ledna 2005 v Rockville, Mary-
land. Na tomto setkani se rozhodlo o ustanoveni pracovni skupiny, ktera se timto
tématem zacala systematicky zabyvat (Kirkpatrick et al., 2006). Jeji ¢lenové spole¢né
identifikovali, jak by méla nova diagnosticka metoda vypadat a provedli pilotni studii.
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Poté byly stanoveny 2 malé skupiny, které nezavisle na sobé mély z tohoto zakladu

vyjit a sestavit nové metody (Blanchard et al. 2011) Jedna z nich, Brief Negative
Symptom Scale (BNSS), vysla z metody navrzené v pilotni studii a zacala byt brzy
vyuzivana v klinické praxi. Na jejim vyvoji se podileli Brian Kirkpatrick, Gregory
Strauss, Stephen Marder, Linh Nguyenova, Bernard Fischer, David Daniel a Angel
Cienfuegos (Kirkpatrick et al., 2011). Druha metoda, Clinical Assessment Interview
for Negative Symptoms (CAINS), se zaméfila na podrobnéjsi zmapovani vsech rele-
vantnich oblasti negativnich symptomu, byt za cenu mirné vétsi ¢asové naro¢nosti.
Na vyvoji CAINS se podileli Jack Blanchard, William Horan, Ann Kringova a Raquel
Gurova.

Jak uvadéji Carpenter, Blanchard a Kirkpatrick (2016), tyto metody predstavuji
novy standard pro méteni negativnich symptomd, ktery velmi pravdépodobné v pfis-
tich letech nahradi dfive pouzivané nastroje. Zatimco metoda BNSS u nas v sou-
Casnosti neni pfevedena, metoda CAINS (Strauss, Gold, 2016) autory tohoto ¢lanku
ano. Cilem této studie je ovérit psychometrické vlastnosti ¢eské verze metody CAINS
a popsat vysledky posouzeni negativnich symptomti metodou CAINS u souboru osob
se schizofrenii.

METODA
Vyzkumny soubor

Vyzkumny soubor se skladal ze 100 dospélych osob s diagnézou schizofrenie dle
MKN-10. VSsichni u€astnici vyzkumu byli v dob¢ sbéru dat hospitalizovani v n¢ko-
lika psychiatrickych nemocnicich. Podrobné informace o tcastnicich vyzkumu jsou
uvedeny v tab. 1.

Tab. 1 Demografické tidaje participantt

°

Proménna Pramér | Medidan | Modus | SD* |Min.* | Max.c | Spi¢atost | Sikmost
Pohlavi (muzi/zeny) 67/33
Vztah (single/ve vztahu) | 79/21
Délka vztahu (mésice) | 167.8 66 |12/36/60¢]166,5] 0,25 | 552 | -0,13 0,91

Déti (ma/nema) 26/74

Vek (let) 423 | 395 38 1,8 23 | 69 | -0,71 0,43

Vzdélani (let) 11,7 12,0 12 3,2 11 20 2,79 -0,42

Doba diagnostikované | 155 | 1y 4 |120] 05| 47 | 023 | o081

schizofrenie (let)

pomer hospitalizact 02 | ol o1 | 0200 13| 574 | 225
véku

Pomeér hospitalizaci

k dob¢ diagnostikované 0,8 0,6 1,0 0,9 | 0,0 | 6,0 17,68 3,61

schizofrenie

* Smérodatna odchylka. ¢ Minimalni a maximalni dosazena hodnota. ¢ Délka vztahu 12, 36 a 60
mésicll se vyskytuje stejné Casto, a to dvakrat.
Clinical Assessment Interview for Negative Symptoms (CAINS)

CAINS, tedy rozhovor pro klinické hodnoceni negativnich symptomt, je jedna ze
dvou nové vyvinutych metod, které odpovidaji sou¢asnym poznatkiim o tomto té-
matu. Jde o polostrukturovany rozhovor, ve kterém odbornik postupné zjistuje stav
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negativnich symptomu ve 13 oblastech. Ttinact polozek je rozdéleno do dvou ¢asti
odpovidajicich faktorim, které negativni symptomy syti. Jde o skalu motivace a pot¢-
Seni (MAP), ktera je sycena faktorem socidlni amotivace, a Skalu exprese (EXP), ktera
je sycena faktorem snizené exprese. MAP zahrnuje 9 polozek a hodnoti se v oblasti
rodiny, pratel, partnerského vztahu, prace ¢i skoly a volnocasovych aktivit. EXP se
sklada ze 4 polozek a je hodnocena oblast mimiky, gestikulace, kvantity fe¢i a hlasové
exprese (viz tab. 2).

Tab. 2 Polozky CAINS a jejich zafazeni do skal

Skala Polozka Hodnocena oblast

Motivace a potéseni (MAP): Polozky
tykajici se spolecenského Zivota

1 Motivace k udrzovani blizkych rodinnych/ man-
© zelskych/ partnerskych vztaht
> Motivace k udrzovani blizkych ptatelskych
*aromantickych vztaht
3 Frekvence piijemnych spolecenskych aktivit —
* uplynuly tyden
4 Frekvence ocekavanych ptijemnych spolecen-
© skych aktivit — pfisti tyden
Motz‘mfa'ce a potesent (MAP): Polozky S. Motivace k pracovnim a $kolnim aktivitam
tykajici se prace a Skoly
6 Cetnost oekavanych pifjemnych pracovnich
* aSkolnich aktivit — pfisti tyden
Motivace a potéseni (MAP): quozky 7. Motivace k volnocasovym aktivitam
tykajici se volnocasovych aktivit
3 Cetnost prijemnych volno¢asovych aktivit —
* uplynuly tyden
9 Cetnost o¢ekavanych pifjemnych
" volnocasovych aktivit — pfisti tyden
Polozky exprese (EXP) 10.  Oblicejova exprese
11.  Hlasova exprese
12.  Expresivni gesta

13.  Kvantita feci

Na zakladé podrobného manualu pak odbornik urcuje, zda se v nékteré oblas-
ti projevuji negativni symptomy. Kazda polozka je ohodnocena na skale 0—4, kdy
0 bodt znamena, Ze neni znatelné zadné snizeni (nejsou pritomny projevy negativnich
symptomil), 4 body pak znac¢i vyrazné sniZzeni v dané oblasti (jsou pfitomny zavazné
projevy negativnich symptomtt). Celkem Ize ziskat 52 bodi.

Vyvoj originalni verze metody a jeji psychometrické vlastnosti popisuji Kringo-
va et al., (2013). Psychometrické vlastnosti ptekladii metod byly dosud publikovany
pouze unémecké (Engel, Fritzsche, Lincoln, 2014), Spanélské (Valiente-Gomez et al.,
2015), ¢inské (Chan et al., 2015) a korejské verze (Jung et al., 2016). Pievedena byla
celkem do 10 jazykt vcetné Cestiny (Strauss, Gold, 2016).

Beckiiv inventar deprese, 2. verze (BDI-II)

Tato metoda byla zadana s cilem ovéfit diskriminaéni validitu metody CAINS. Jde
o sebehodnotici metodu, ktera obsahuje 21 polozek, jez mapuji depresivni sympto-
my v danych oblastech béhem poslednich 14 dni. Pokud se pfiznaky v dané oblasti
neprojevuji, je polozka hodnocena 0 body, s narGstajici zavaznosti pak lze dosahnout
az 3 bodu. Celkem muize skor u velmi vaznych projevi deprese dosahovat 63 bodi.
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Postup

Metoda CAINS vcetné manualu byla ziskana od jedné z autorek, Ann Kringové, ktera
zaroven zajistila souhlas ostatnich autorii. Pfeklad do cestiny byl proveden pteklada-
telkou s dlouholetou praxi ve spolupraci s prvni autorkou ¢lanku. Po dohod¢ na findlni
verzi prekladu byly polozky CAINS pielozeny zpétné do anglictiny dvéma osobami,
konkrétné profesiondlni prekladatelkou a rodilym americkym mluvéim dlouhodobé
zijicim v Ceské republice. Zpétny pieklad byl schvalen A. Kringovou.

Sbér dat probihal v obdobi biezen — listopad 2015 a uskutec¢nil se v psychiatrickych
sbéru dat bylo osloveno vedeni nemocnice a po piedstaveni vyzkumu ziskan souhlas
feditele a primai z vhodnych odd¢leni. Pied zahdjenim samotného vysetfovani paci-
entt byli na zaklad¢ konzultace s primafem nebo osSetfujicim Iékafem vybrani vhodni
pacienti, ktefi jednak spliiovali kritéria pro zatazeni do vyzkumu, tedy vék nad 18 let,
diagnoza F20 dle MKN-10 a dostatecné stabilizovany stav pro zvladnuti vySetieni
dle hodnoceni oSetiujiciho 1ékaie. Pacienti byli informovani o dobrovolnosti Gcasti
ve vyzkumu, ktery nijak neovlivni jejich hospitalizaci, o0 moznosti kdykoliv vySetfeni
ukoncit, o skutecnosti, Ze je vyzkum anonymni, o zptsobu prezentace dat vyzkumu,
jeho priubéhu a o¢ekavanych ptinosech. V ptipadé souhlasu s ucasti ve vyzkumu byl
podepsan informovany souhlas a prob&hlo vysetfeni. V pfipad¢ zajmu byly ticastni-
kim sdéleny predbézné vysledky a také predan kontakt na prvni autorku ¢lanku, ktera
provedla vSechna vySeteni, s nabidkou zodpovézeni dodate¢nych otazek ¢i zpétného
stazeni informovaného souhlasu.

Data byla zpracovana v programu SPSS for Windows, v. 20, a dale v programu
R v. 3.3.1 za pouziti balicku lavaan (Rosseel, 2012). Pfi ovéfovani psychometrickych
vlastnosti metody CAINS byla provedena konfirmacni faktorova analyza metodou
robustnich diagonalné vazenych nejmensich ¢tverci (WLSMV) vhodnou pro ordi-
nalni data (Li, 2015). Byl hodnocen index shody y?, Tucker-Lewistv index (TLI),
komparativni index shody (CFI) a odmocnina z primémého Ctverce chyby odhadu
(RMSEA). Dale byla provedena polozkova analyza, vypocteno Cronbachovo alfa,
bodové-biserialni korelace a Pearsoniiv korela¢ni koeficient pro zhodnoceni diskrimi-
nacni validity vaci BDI-I1.

VYSLEDKY
Psychometrické vlastnosti ceské verze CAINS

Jak bylo popsano vyse, tato metoda byla cilené vyvinuta tak, aby méfila 2 faktory
negativnich symptomd, tedy socidlni amotivaci a expresivitu. Dvé skaly CAINS, Mo-
tivace a potéseni (MAP) a exprese (EXP), by tedy témto faktoriim mély odpovidat
a v originalni verzi metody tomu tak skute¢né je. Pro ovéteni, zda faktorova struktura
¢eské verze odpovida originalu, byla provedena konfirmacni faktorova analyza dvou-
faktorového modelu. Index shody y* (df = 64) = 139,517 (p < 0,001), TLI = 0,728,
CFI1=0,776 ani RMSEA = 0,109 (90% interval spolehlivosti = 0,084-0,134) nedosa-
hovaly v tomto piipadé ocekavanych doporuc¢enych hodnot, nicméné na zéklad¢ od-
hadt parametrti jednotlivych polozek (graf 1) a jejich residualnich varianci Ize vidét,
ze v modelu se vyskytuji problematické polozky 5 a 6 s nizkym nabojem a vysokou
residudlni varianci (viz i polozkova analyza dale). Modifika¢ni indexy dale naznacuji
problematicky vztah mezi polozkou 3 a 4 (MI = 69,009). Po odebrani polozek 5 a
6 zmodelu a povoleni kovariance mezi polozkami 3 a 4 jiz dosahuji sledované indexy
uspokojivych hodnot: ¢ (df = 42) = 49,286 (p = 0,205), TLI = 0,971, CFI = 0,978
a RMSEA = 0,042 (90% interval spolehlivosti = 0,0-0,083) (viz graf 2).
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Pro uplnost povazujeme za vhodné dodat, Ze pii zohlednéni kovariance mezi
polozkami 3 a 4 je v modelu mozné ponechat i polozku 5, aniz by se nutné zhor-
Sily hodnoty sledovanych indext: ¥* (df = 52) = 60,534 (p = 0,195), TLI = 0,969,
CFI = 0,975 a RMSEA = 0,044 (90% interval spolehlivosti = 0,0-0,079). Naboj po-
lozky 5 pak dosahuje hodnoty 0,30, s residualni varianci = 0,91. Souhrnné se tedy
priklanime k nazoru, Ze je mozné konstatovat dvoufaktorovou strukturu ¢eské verze
dotazniku CAINS, ovSem se zohlednénim vyse popsanych specifik.

Dale jsme ovétovali vnitini konzistenci polozek metody jako ukazatele reliabili-
ty, a to prostfednictvim vypoctu Cronbachova koeficientu alfa (se zahrnutim vsech
13 polozek). Ten ma pro celou metodu hodnotu 0,78, pro skalu MAP 0,72 a pro ska-
lu EXP 0,89. Analyza polozek s pouzitim bodové-biserialni korelace celé metody je
uvedena v tab. 3.

Tab. 3 Vnitini konzistence metody CAINS

Poloska Prﬁmévr é}(ély Rﬁ Bodovvé-biseriélnir korelgce R2 Cronbacl}oyo alf? pii
odstranéni polozky polozky s celkovym skore odstranéni polozky
1. 22,54 0,373 0,328 0,769
2. 22,15 0,552 0,486 0,755
3. 22,16 0,368 0,710 0,772
4. 22,29 0,388 0,710 0,769
5. 21,83 0,231 0,230 0,789
6. 20,06 0,006 0,101 0,791
7. 22,56 0,495 0,438 0,759
8. 21,84 0,526 0,460 0,758
9. 22,76 0,384 0,398 0,769
10. 21,69 0,463 0,594 0,761
11. 22,14 0,549 0,718 0,752
12. 21,57 0,469 0,645 0,760
13. 22,85 0,575 0,569 0,752

Konvergentni validita metody byla opakované ovéfena v ptivodni verzi (Kring et
al., 2013) stejné jako v némeckém (Engel et al., 2014), Span¢lském (Valiente-Gomez
et al., 2015) a ¢inském piekladu (Chan et al., 2015). Jako referenéni metody byly
pouzity PANSS, SANSS a BPRS. V ramci ¢eské metody jsme jiz nepovazovali za
nezbytné tuto skute¢nost znovu ovétovat, protoze nejde o aspekt, ktery by mohl byt
ovlivnén tim, Ze je metoda zadavana v jiném jazyce. Nepodafilo se také dohledat
vyzkum zabyvajici se psychometrickymi vlastnostmi ¢eskych verzi zminénych 3 me-
tod, jejich pouziti by tedy vyzadovalo odborny pfevod, coz bylo za hranici moznosti
tohoto vyzkumu.

Diskriminaéni validitu jsme ovéfovali vici depresi, a to vypoctem Pearsonova
korela¢niho koeficientu pro vysledky metod CAINS a BDI-II. Primémé hodno-
ty BDI-II v naSem souboru dosahovaly 14 bodt (SD = 10,85; median = 11,5; roz-
péti = 0-46; Sikmost = 1,11; Spicatost = 0,93). Vysledky ukazuji, ze mezi skalami MAP
a EXP neni s vysledky BDI-II statisticky vyznamna souvislost, ale celkovy vysledek
CAINS s vysledky BDI-II souvisi, byt slabé a s minimalnim efektem (p = 0,049,
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r=0,20, r> = 0,04). Pfi bliz8i analyze bylo zji$téno, Ze souvislost se projevuje zejména
u podsouboru 11 osob ze 100, které dle kritického (cut-off) skoru 30 (Preiss, Vacif,
1999) pattily do skupiny s tézkou depresi. Pii experimentalnim vylouceni téchto osob
ze souboru se souvislost vysledktt CAINS a BDI-II neprojevila.

Vysledky metody CAINS

Primérné vysledky negativnich symptoma hodnocenych metodou CAINS jsou uve-

deny v tab. 4. Celkovy skor CAINS je tvofen souctem bodi ze skal MAP (9 polozek)
a EXP (4 polozky).

Tab. 4 Vysledky metody CAINS

MAP EXP CAINS
Pramér 16,64 7,23 23,87
Median 16,00 7,00 23,50
Modus 11 0 22
SDe 6,89 4,64 9,34
Min.b 3 0 6
Max.© 36 15 50
Spicatost -0,03 -1,21 -0,32
Sikmost 0,48 0,02 0,30

*Smérodatna odchylka. ®° Minimalni a maximalni dosazena hodnota.

Pozn. U skaly MAP je maximalni mozna hodnota 36, u skaly EXP 16 a celkové maximalni skore
CAINS je tedy 52.

Na zéklad¢ Shapiro-Wilkova testu bylo zjisténo, ze Cetnosti celkovych skéri CAINS
a skort Skaly MAP maji normalni rozloZeni, zatimco rozlozeni Cetnosti skort skaly
EXP normalni neni. Rozlozeni ¢etnosti celkovych skort CAINS uvadime v grafu 3.

12

& —
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Cetnost

2

T
0 10 20 a0 40

I;l
CAINS

Graf 3 Rozlozeni ¢etnosti cekovych skort CAINS
DISKUSE

Psychometrické vlastnosti ¢eské verze metod CAINS odpovidaji origindlni verzi
i dalsim verzim pfevedenym do jinych jazyki. Jak bylo zminéno, polozka 6 nevyka-
zuje oproti o¢ekavani dostate¢nou souvislost s faktorem socialni amotivace (viz tab.
3). To lze jednoznaéné vysvétlit specifikem naseho vyzkumného souboru. Dana po-
lozka mapuje pocet ocekavanych piijemnych pracovnich, skolnich, dobrovolnickych
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nebo volnocasovych aktivit, které jsou definovany pravidelnosti a osobni zodpovéd-
nosti, a to béhem pristiho tydne. Vzhledem k tomu, Ze vyberovy soubor tvofili paci-
enti psychiatrickych lizkovych zatizeni, mohli takové aktivity vykonavat pouze ve
vzacnych piipadech, kdy méli byt té€sné po provedeni vysetfeni propusténi a takovou
aktivitu si jiz stacili naplanovat, coz se stalo v 8 ptipadech. Ostatnim 92 pacientim
v jejich vykonavani principialné branila pravé skutecnost hospitalizace. Je tedy zjev-
né, ze polozka 6 bude u hospitalizovanych osob témét vzdy hodnocena 4 body, a jeji
nedostate¢né syceni oCekavanym faktorem lze pficist této skutecnosti. Obdobné lze
uvazovat i o nizké zatézi a vysoké residualni variabilité¢ u polozky 5, tykajici se pra-
covni a Skolni motivace, ktera u hospitalizovanych pacientt také nemusi dosahovat
vy$si variability.

Vysoka kovariance mezi polozkami 3 a 4 (frekvence spolecenskych aktivit za
uplynuly tyden/ ocekavanych ptisti tyden) pak mize taktéz souviset se specifikem
vyzkumného souboru, kdy je u hospitalizovanych pacientd mozné ocekavat, ze frek-
vence prijemnych spolecenskych aktivit se nebude v prubéhu casu piili§ ménit a od-
hady u obou polozek tedy budou podobné. Z tohoto diivodu by bylo v ramci dalsiho
vyzkumu vhodné zatadit do souboru také napt. ambulantni pacienty (viz dale).

V nésledujici tab. 5 jesté uvadime vysledky hodnoceni negativnich symptomi me-
todou CAINS u dalsich klinickych skupin. U osob se schizofrenii jsou vysledky da-
nych studii pomérné podobné a vyznamné se pak lisi od vysledkd osob s bipolarni
poruchou a zdravych kontrol.

Tab. 5 Srovnani vysledkd CAINS ruznych klinickych skupin

N CAINS (SD®) MAP (SD°) EXP (SD°)
Schizofrenie® 100 23,87 (9,34) 16,64 (6,36) 7,23 (4,62)
Schizofrenie® 100 24,58 (11,1) 17,88 (8,69) 6,70 (3,60)
Schizofrenie* 35 19,67 (neuved.) 14,29 (5,19) 5,38 (3,65)
Schizofrenic soruchad | 53 24,40 (8,76) 19,75 (6,09) 4,64 (4,15)
Bipolarni porucha® 38 12,58 (neuved.) 10,47 (6,78) 2,11 (2,75)
Zdravé kontroly® 35 5,91 (neuved.) 4,91 (4,96) 1,00 (1,72)

@ Tento vyzkum. ® Dle Valiente-Gomez et al., 2015. ¢ Dle Tabak et al., 2015. ¢Dle Engel, Fritzsche,
Lincoln, 2014. ¢ Smérodatna odchylka.
Pozn. Celkovy skor CAINS je souctem skorti ziskanych na skalach MAP a EXP.

Hlavnim limitem vyzkumu je vyzkumny soubor, a to ze dvou divodu: Vzhledem
k velikosti souboru (N = 100), ktery je mensi nez doporu¢ovanych N = 200, mohou
byt odhady parametrti i indexti shody v ramci konfirmaéni analyzy do jisté miry zkres-
len¢ (Li, 2015). Zaroven se soubor skldda pouze z osob aktudlné hospitalizovanych
v psychiatrickém zafizeni. Slo tedy o osoby zotavujici se po atace, nebo dlouhodobé
hospitalizované na chronickém oddéleni. Dle klasického tfetinového pravidla se obé
situace tykaji pfiblizné 2/3 populace se schizofrenii. V souboru tedy chybi zbyvajici
tfetina, a to lidé, u kterych se po jedné atace dalsi neobjevuji, tedy téch, u kterych ma
nemoc nejpiiznivejsi pribeh. Dle vysledkt studii uvedenych v tab. 5, které vyuzivaly
soubory ambulantnich pacientll, by se celkové vysledky hodnoceni negativnich sym-
ptoml metodou CAINS nemély lisit, je to vSak nutné ovéfit dalsim vyzkumem. Stejné
tak by bylo vhodné doplnit soubor zdravych kontrol pro srovnani, zda v ¢eském pro-
sttedi odpovida vyskyt negativnich symptomu u této skupiny zahrani¢nim studiim,
a zahrnout do klinické skupiny taktéz pacienty ambulantni. Nasledné by mélo dojit
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k opétovnému ovéteni parametrii predevsim nami identifikovanych problematickych
polozek a vytvoreni, resp. Gipraveé norem pro tuto populaci. Dalsi vyzkumy zabyvajici
se negativnimi symptomy by pak mély také znovu ovéfit, zda se i u nového pojeti
negativnich symptomtl objevuji souvislosti s dalsimi koncepty, napt. kvalitou Zivota
¢i funkénim vystupem, které byly zjistény star§Simi metodami.

ZAVER

Z vyzkumu vyplyva, Ze ¢eska verze metody CAINS pro hodnoceni negativnich symp-
tomt, kterou jsme ptevedli do Ceského prostiedi, vykazuje obdobnou dvoufaktorovou
strukturu jako originalni verze metody. Je vSak jeSt¢ tieba ovefit jeji psychometricke

S 4

vlastnosti na varlabllneJ $im souboru, ktery by zahrnoval napr také ambulantni paci-

enty, k provéfeni fungovani vSech polozek. Tato studie tak miize piedstavovat zaklad

wev

pro pozd¢jsi tvorbu norem, které by umoznovaly Sirsi vyuziti CAINS v praxi.
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SOUHRN
Cil. Soucasné pojeti negativnich symptomut
je zalozeno na 2 faktorech, socidlni amotivaci
a snizené expresi. V souladu s timto pojetim
byla vytvofena metoda Clinical Assessment In-
terview for Negative Symptoms (CAINS), ktera
dvoufaktorovy model reflektuje. Cilem této stu-
die bylo ovéfit psychometrické vlastnosti ¢eské
verze metody CAINS a popsat vysledky po-
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souzeni negativnich symptomu touto metodou
u souboru osob se schizofrenii.

Vyzkumny soubor. Vyzkumny soubor tvofilo
100 dospélych osob se schizofrenii hospitalizo-
vanych v psychiatrické nemocnici.

Hypotéza. Faktorova struktura a psychometric-
ké vlastnosti ceské verze metody CAINS budou
odpovidat originalni verzi metody.

Statisticka analyza. Byla pouzita konfirmacni
faktorova analyza (CFA) s odhadem diagonalné
vazenych nejmensich ¢tverci (WLSMV). Byl
hodnocen %2 index, Tucker-Lewis index (TLI),
komparativni index shody (CFI) a root mean
square error of approximation (RMSEA). Dale
byla provedena polozkova analyza, vypocitany
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Cronbachovo alfa, bodové-biserialni korelace
a Pearsontv korela¢ni index pro metody CAINS
a BDI-IL.

Vysledky. Z vyzkumu vyplyva, ze Ceska ver-
ze metody CAINS pro hodnoceni negativnich
symptomu vykazuje obdobnou dvoufaktorovou
strukturu jako originalni verze metody.

Limity. Je zapotiebi ovefit psychometrické
vlastnosti této metody na variabiln&j$im sou-
boru, ktery by zahrnoval napf. také ambulantni
pacienty, k provéteni fungovani vSech polozek.
Tato studie tak muze predstavovat zaklad pro
pozdé¢jsi tvorbu norem, kterda by umozilovala
$irsi vyuziti dotazniku CAINS v praxi.
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A RASCH ANALYSIS OF THE BUSS-PERRY AGGRESSION
QUESTIONNAIRE-SHORT FORM: AN EVIDENCE FROM
CZECH ADOLESCENTS SAMPLE
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ABSTRACT

A Rasch Analysis of The Buss-Perry
Aggression Questionnaire-

Short Form: An evidence from Czech
adolescents sample

J. Kozeny, L. Tisanska, L. Csémy

Objectives. The purpose of this paper is to estab-
lish the measurement properties of The Short-
Form Buss-Perry Aggression Questionnaire
using for the first time the Rasch graded scale
model of measurement.

Sample and setting. Responses were obtained
from a representative sample of 3,159 Czech
schoolchildren between 13 and 15 years of age.
The interval covers the critical transition pe-
riod from childhood to early adolescence. The
subjects were asked to fill in the online ques-
tionnaire anonymously via the internet during
regular classes under the supervision of their
teachers.

Results. The study lends support to the 12-item
BPAQ-SF unidimensionality which conflicts
with earlier works corroborating multidimen-
sional four-factor models using confirmatory
factor analysis. The data reasonably conforms

to the Rasch model specifications having ac-
ceptable item and person reliabilities, satisfac-
tory item fit indices and item difficulties, and
gender and age DIF of no practical significance.
The alignment between item difficulty and the
disposition of adolescents to endorse an item
indicating a noticeable floor effect can be ex-
pected, taking into consideration that the scale
is intended primarily as a screening instrument.
Study limitation. A limitation of this study is a
lack of criterion for the instrument validation,
analyzing a questionnaire only in isolation
might paint a distorted picture.

key words:
aggression,
BPAQ-SF,
Rasch model,
adolescents

klicova slova:

agrese,
BPAQ-SF,
Raschtiv model,
adolescenti

The Aggression Questionnaire (AQ: Buss, Perry, 1992) 29-item scale designed to
measure four aspects of human aggression (Physical Aggression, Verbal Aggression,
Anger, and Hostility) was reduced to a 12-item version (BPAQ-SF: Bryant, Smith,
2001).

The authors selected particular items on the basis of exploratory and confirma-
tory studies using two samples of American undergraduates who had completed the
longer form questionnaire. From these, the three highest loading items from each
of the AQ four sub-scales were selected. The short version acceptable psychometric
parameters were supported in other studies such as Diamond and Magaletta (2006)
based on a U.S. general population of federal offenders sample; Diamond, Wang, and
Buffington-Vollum (2016) using an American sample of mentally ill male prisoners;
Ang (2007) based on responses from two Singapore adolescent samples; Hornsveld,

Received: 04 .09.2016; J. K., National Institute of Mental Health, Topolova 748, 250 67 Klecany,
Czech Republic; email: jiri.kozeny@nudz.cz .

This work was supported by the Czech Science Foundation, grant No. 16-07833S.

Metodické studie / 257



Muris, Kraaimaat, and Meesters (2009) using a sample of violent forensic psychiatric
inpatients and outpatients, and a sample of secondary vocational students; Morales,
Codorniu, and Vigil (2005) using a widely heterogeneous sample of Spanish respond-
ents; Tremblay and Ewart (2005) based on a sample of Canadian undergraduates; Gal-
lardo-Pujol, Kramp, Garcia-Forero, et al. (2006) based on three samples of Spanish
respondents, adult volunteers, students, and jail detainees; Maxwell (2007) reported
good fit of 4-factor model to the data received from a sample of Hong Kong Chinese;
Vitoratou et al., (2009) in a study based on a sample of Greek adults; Webster, et al.
(2014) and Pechorro, et al. (2016) using a sample of Portuguese incarcerated juve-
nile delinquents and a community sample corroborated Buss and Perry’s four-factor
structure.

An exception to finding a multidimensional structure for the BPAQ-SF was the Pet-
tersen, Nunes, and Cortoni (2016) study which discovered very large latent factor cor-
relations in a sample of Canadian incarcerated sexual offenders, suggesting that the
scale may not provide accurate measurements as a four-dimensional construct. Most
findings using confirmatory factor analysis are in favor of four-factor structure of the
BPAQ-SF but not all studies used the same rating scale or order of the items and the
description of statistical projects was frequently meager. In addition, the findings were
based on mostly small, specific, convenient samples which may have restricted the
generality of the findings, and sometimes the criteria of fit used were rather lenient.

The purpose of this paper is to establish the measurement properties of The Short-
Form Buss-Perry Aggression Questionnaire in a representative Czech adolescents
sample using the Rasch graded response model of measurement.

METHOD
Participants and procedure

The study was carried out on a non-clinical population based sample of 3,159 school-
children from 7%, 8%, and 9" grades (male: n = 1,649, 52.2%, age M/SD = 13.97/0.97;
female: n = 1,510, 47.8%, age M/SD 13.81/0.9) from 115 randomly selected junior
high schools in the Czech Republic. The interval between 13 and 15 years of age
represents the critical transition period from childhood to early adolescence, during
which individual differences may be accentuated. The subjects were asked to fill in
the online questionnaire anonymously via the internet during regular classes under
the supervision of their teachers. They were required to rate the items in terms of how
they applied characteristically on a 5-point Likert scale (1) Never apply to me (2)
Rarely (3) From time to time (4) Fairly often (5) Definitely apply to me.

Measure

The Buss-Perry Aggression Questionnaire (BPAQ-SF: Bryant, Smith, 2001) is a self-
report 12-item scale designed to estimate four correlated dimensions of Physical Ag-
gression, Verbal Aggression, Anger, and Hostility as described above. The scale items

together with distribution parameters stratified according to gender are provided in
Table 1.

Analysis procedure

The psychometric parameters of the Buss-Perry Aggression Questionnaire-Short
Form (BPAQ-SF) were examined using the Rasch rating scale model (RSM; Andrich,
1978; de Ayala, 2009) in Winsteps 3.91.00 computer software (Linacre, 2006). Prior
to data analysis, the basic assumption of the Rasch model unidimensionality of the
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Table 1 The BPAQ-SF item M, SD, and percentage of responses for each score (N =3161)

% responses for each value score

ITEM* M | SD
T 12131 45

1| Given enough provocation, I may hit 17.1 | 23.6 | 248 | 18.0 | 16.5 | 2.93 | 1.32
another person.

2, | Loften find myself disagreeing with 63 | 253395204 | 85 |3.00]1.02
people.

3 At times I feel I have gotten a raw deal 109 123813111210 11321302 |1.19
out of life.

4. | There are people who have pushed me so | 41 4 1 535 | 165 | 105 | 8.4 | 222|131
far that we have come to blows.

5. | L can't help getting into arguments when | 555 | 3351 230 | 116 | 6.0 | 238 | 1.16
people disagree with me.

6. | Sometimes I fly off the handle for no 317 250 [ 219 | 121 | 92 | 242 [ 129
good reason.

7. | Other people always seem to get the 18.0 | 204 | 272 | 209 | 135 [ 2.92 | 1.29
breaks.

8. | I have threatened people I know. 59.5120.6| 104 | 55 | 40 | 1.74 | 1.10

9, | My friends say that I'm somewhat 378 1275|190 | 9.0 | 68 219122
argumentative.

10. | I have trouble controlling my temper. 3371254222109 | 7.7 | 234|126

11, |1 wonder why sometimes I feel so bitter | 1 31 50 | 3711 | 21.8 | 15.7 | 3.1 | 1.22
about things.

12, | I sometimes feel like a powder kegready | 3561533 | 207 | 132 | 12.0 | 2.52 | 136
to explode.

Note. Items are rated on a 5-point Likert scale (1) Never apply to me (2) Rarely (3) From time to time
(4) Fairly often (5) Definitely apply to me.
*The Czech and English version of the BPAQ-SF are available on http://www.nudz.cz/jk/home.htm

construct was tested using the Parallel Analysis procedure (PA; Horn, 1965; Timmer-
man, Lorenzo-Seva, 2011), the Minimum Average Partial test (MAP; Velicer, 1976),
confirmatory factor analysis, and the Rasch Principal Components Analysis of residu-
als (Raiche, 2005; Linacre, 2015). Evidence of item fit and item difficulty, person
separation, reliability of person measures, category functioning, targeting and scale
continuity, and differential item functioning of the BPAQ-SF scale across gender and
three age groups were explored.

RESULTS
Dimensionality of the Assessment
Parallel Analysis procedure (PA) and Minimum Average Partial test (MAP)

The MAP test involves a complete principal components analysis followed by the ex-
amination of a series of matrices of partial correlations. The PA procedure involves
extracting eigenvalues from random data sets that parallel the actual data set with
regard to the number of cases and variables. Usually both methods offer the same
recommendation regarding the number of components to retain. However, identical
results do not always emerge; the MAP and the PA tend to suggest fewer and more
components, respectively. Both analytic procedures, using polychoric correlations as
a dispersion matrix and Minimum Rank Factor Analysis (ten Berge, Kiers, 1991) for
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factor extraction, were in complete agreement advising to retain one component. The
assessment was performed by program FACTOR ver. 10.3.01; (Lorenzo-Seva, Fer-
rando, 2013).

Confirmatory factor analysis

We used confirmatory factor analysis (CFA) of the polychoric interitem correlation
matrix with a weighted least-square with standard errors and mean-and-variance ad-
justed chi-square test statistic (WLSMV) estimator to confirm the presence of a single
factor. Results indicated acceptable fit for the one-factor model: WLSMV 02(5 Yy =
=986.705; CF1=0.971; TLI=0.961; RMSEA = 0.067 [0.065 — 0.69]; SRMR = 0.038.
The assessment was performed by program Mplus 7.4 (Muthén, Muthén, 1998-2012).

Rasch Principal Components Analysis of residuals

The PCA of Rasch residuals was used to detect if more than one factor can explain the
response structure by comparing differences between the observed and the expected
responses. The assessment was conducted through a PCA of Rasch residuals subrou-
tine in the Winsteps software (version 3.91.00; Linacre, 2015).

In this study, the empirical variance explained by the items (47.2%, eigenvalue
10.74) can be considered a strong principal measurement dimension. The expected
value (48.2%) indicates that the data as a whole only slightly under-fits the Rasch
model.

The largest secondary dimension, the first contrast in the residuals, explained 8.8%
of the variance. A ratio 5 to 1 of variance explained by the measure to variance in the
Ist contrast supports unidimensionality. The eigenvalue of the unexplained variance
in the first contrast was 2.01, which corresponds to the strength of two items. Linacre
(2015) recommends using eigenvalue of the first contrast being less than 2.0 as an ac-
ceptable criterion for establishing unidimensionality.

The unexplained variance of the 1st contrast eigenvalues using repeated simulation
studies based on a Rasch fitting dataset with the same characteristics as our dataset
ranged from 1.15 to 1.20. In practice, we would need at least 5 items to load heavily
on a contrast before we would consider those items as a separate instrument (Smith,
Miao, 1994; Raiche, 2005; Linacre, Tennant, 2009). The findings indicate that eigen-
values, rescaled to match the number of items, may approach value 2.0 by chance and
we opted to accept a unidimensional solution. The highest positive residual coefficient
(0.41) was between Item 1 and Item 4 indicating about 17% of shared variance. Nega-
tive residual correlations between items have values between -0.17 and -0.29 (mean
-0.21).

Item fit and item difficulty

Estimates of item difficulties are presented in Table 2, their standard errors, the quality
of fit of each item (both Infit and Outfit), and the point-measure correlation for each
item. The item difficulty estimated values, listed in descending order, ranged from
-0.66 to 1.16 logits (range 1.82 logits) with small standard errors in the order of 0.02.
The most difficult to endorse was Item 8 (I have threatened people I know.) while the
easiest was Item 11 (I wonder why sometimes I feel so bitter about things.). A fit of
data to a unidimensional structure was assessed using Infit and Outfit statistics. Infit,
information-weighted mean-square, is sensitive to irregular inlying patterns. Outfit,
Pearson chi-square fit statistic divided by its degrees of freedom, is sensitive to outli-
ers. The expected values of the mean square (MNSQ) fit indexes is 1.0, if the data
fit the model exactly. According to Linacre (2015) reasonable item MNSQ interval
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for rating scale survey Infit and Outfit is 0.6 — 1.4. Values greater than 1.0 indicate
underfit, too much unpredictability. Values less than 1.0 suggest overfit, a sign of
easy predictability (Smith, Rush, Fallowfield, 2008). Infit MNSQ raged from 0.82
to 1.24, M/SD = 1.031/0.14; Outfit MNSQ from 0.82 to 1.27, M/SD = 1.01/0.14.
The MNSQ values do not suggest the presence of unexpected unrelated irregularities/
outliers and support the data fit a unidimensional Rasch model reasonably well. The
extreme standardized statistics reflect the huge sample size. Differences between data
part-measure correlations (a technical quality aspect of content validity) and expected
values based on the Rasch measures are negligible, indicating probable absence both
under and over discrimination between high and low performers. Specifically, this
measure identifies any items causing highly aggressive students to admit incorrectly
lower levels of aggressiveness when students with a lower level of aggression are
responding adequately (Boone, Scantlebury, 2006).

Table 2 Item fit statistics (Rating Scale Model)

INFIT OUTFIT PMC EXACT MATCH
ITEM MEASURE MNSQ | ZSTD | MNSQ | ZSTD | CORR | EXP | OBS% | EXP%
Q08 1.16 1.19 6.2 1.01 0.3 0.63 | 0.63 53.6 53.6
Q09 0.44 1.03 1.4 0.99 -0.2 | 0.65 | 0.64 45.9 42.5
Q04 0.41 1.24 8.8 1.16 5.5 0.63 | 0.64 40.1 42.4
Q10 0.26 0.90 -4.0 | 0.87 -4.9 | 0.69 | 0.64 46.4 41.4
Q05 0.20 0.86 -59 | 0.85 -6.0 | 0.66 | 0.64 49.2 40.3
Q06 0.15 1.01 0.5 0.97 -1.0 | 0.66 | 0.64 42.8 40.3
Q12 0.02 1.01 0.2 0.96 -1.6 | 0.68 | 0.64 40.0 39.5
Q07 -0.44 1.12 5.1 1.13 5.1 0.61 | 0.64 38.4 38.5
Q01 -0.46 1.17 6.7 1.19 7.2 0.61 | 0.64 36.7 38.5
Q02 -0.53 0.82 -8.2 | 0.92 -3.3 | 0.62 | 0.64 45.4 38.6
Q03 -0.55 1.13 5.5 1.27 9.9 0.57 | 0.64 37.6 38.2
Q11 -0.66 0.82 -8.1 0.82 -7.6 | 0.67 | 0.64 43.1 384
MEAN 0.00 1.03 0.7 1.01 0.3 43.3 41.0
SD 0.52 0.14 5.8 0.14 5.3 4.8 4.1

Note. Model SE = 0.02; MNSQ = mean squares; ZSTD = z- standardized scores; PMC = part-
measure correlation; EXACT MATCH OBS/EXP = observed/expected correlation for performance
on each item

It can be expected that on average about 43% of the responses will match their
predicted values provided that the data fit the Rach model. The difference between
observed and expected correlation for performance on each item indicates that the
local data may be slightly more predictable than the model predicts. Item raw score-
to-measure correlation, the Pearson correlation, between raw scores and measures,
including extreme scores was -1.0.

Separation, reliability of person measures

The Rasch person separation is a ratio of the person SD and the average measure-
ment error and reflects the measure of the spread of persons on the construct. The
Rasch person reliability index is an indicator of the range of person measures (Lina-
cre, 2002).

In our study, using none-extreme persons, the assessment had a Rasch person reli-
ability of 0.84 and a Rasch person separation index of 2.26. A separation value of 2.26
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gives at least two statistically different performance levels, thus splitting the persons
in our sample into about three groups (strata = 3.35) on the Rasch ruler provided that
the outlying measures represent true performances. The Rasch person reliability is,
as expected, lower that internal consistency of the BPAQ-SF in terms of Cronbach’s
alpha (0.89; 95% CI 0.88 — 0.90) but still acceptable and person raw score to measure
correlation was 0.94.

The item separation and the item reliability was 24.89 and 1.00, respectively. It may
indicate that the items not only represent different levels of the construct within our
sample but also contribute meaningfully to the overall measurement of the constructs.

Category functioning analysis

Rasch Likert category functioning analysis was conducted to examine the effective-
ness of the employed 5-point response scale. The results (Table 3) indicated that the
category frequency distribution is unimodal and shows a monotonic decrease from
10254 to 3842 counts. The observed average of measures (sample-dependent values)
in this category increase monotonically with the rating scale category. It empirically
supports our expectation that higher rating scale categories indicate more of the latent
variable. However, the advances are not entirely even (0.73, 0.58, 0.43, 0.57 logits)
which may reflect problems with the use of the rating scale or may merely reflect
the item and sample distributions (Linacre, 2002). Nevertheless, the values are neg-
ligently different from expected values (i.e. what we would obtain if the data fit the
Rasch model).

Table 3 Summary of category structure

CATEGO- SCORE OBSERVED | AVERAGES | INFIT | OUTFIT| ANDRICH | CATEGORY
RY LABEL COUNT | % | OBS | EXP | MNSQ | MNSQ | THRESHOLD | MEASURE
Ee;’fe”pply 1 10254 |27|-1.51|-1.46| 099 | 1.04 NONE (-2.48)
Rarely 2 9217 [24]-0.78|-0.81| 096 | 0.90 -1.08 -1.01
From time 3 9090 |24(-0.20(-027| 0.91 0.89 -0.52 -0.01
to time

Fairly often 4 5529 [15] 023 | 025 | 1.04 1.04 0.49 1.01
Definitely 5 3842 10| 0.80 | 0.89 | 1.16 | 1.17 111 (2.50)
apply to me

Note. OBS/EXP = observed/expected mean of measures in category; INFIT/OUTFIT MNSQ =
= the average of the INFIT/OUTFIT mean-squares associated with the responses in each category;
ANDRICH THRESHOLD = the points of equal probability of adjacent categories; CATEGORY
MEASURE = the sample-free measure corresponding to this category

The Rasch-Andrich thresholds — model-based values expected to increase with
category value — indicate that the parameter estimations for all class intervals of the
instrument are in accordance with the model (Linacre, 1999, 2002). The second step
and the fourth step intervals are 0.56 and 0.62 logits, respectively. Only the third step
interval (1.01 logit) is sufficiently large (Linacre, 2002). The findings may suggest a
combination of categories or a redefinition of their substantive meaning.

Both the average of the Infit and Outfit mean-squares associated with the responses
in each category are in the acceptable range 0.99-1.16 and 0.89—1.17, respectively.
The highest unexplained randomness (17%) in the data than modelled is indicated in
category 5 (Definitely apply to me).
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Targeting and Scale Continuity

Simultaneous positioning of items and person responses on a common logit scale
permits the evaluation of overlap of persons and items. The person difficulty le-
vel was spread out along the construct to a greater degree than was targeted by the
items (range -4.90 to 4.95 logits; M/SD =-0.52/1.31). The items were grouped tightly
around the mean (range -0.66 — 1.16 logits; M/SD = 0.0/0.23) and 0.52 logits higher
than the person mean with a noticeable gap between Item 8 (I have threatened peo-
ple I know.) and the rest of the items. About 55 (1.73%) participants demonstrated
extreme maximum scores and 54 (1.7%) extreme minimum scores. Visual inspec-
tion of the Wright Map (Figure 1) where items, plotted according to their difficulties
along the vertical straight line, suggests a rather strong floor effect with about 48% of
participants falling below the range of the items, thus indicating that the items for the
aggressive behavior construct may have been too difficult for participants to endorse.

MEASURE PERSON ITEM
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Figure 1 Wright person-item map

Differential Item Functioning

Differential Item Functioning (DIF) analysis, a check for external validity (Bagheai,
Amrahi, 2011), was conducted for all items in the BPAQ-SF to evaluate the stability
of BPAQ-SF response patterns by gender and three age categories. The performance
of girls on each item was compared to the performance of matched boys (reference
group for the female focal group) holding all other items and person measures con-
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stant. Findings must be treated with cautious scepticism as DIF studies are notori-
ous for producing non-replicable findings (Linacre, 2015). The DIF contrasts ranging
from -0.44 to 1.08 logits are effect sizes in logits; i.e. size of the DIF across the two
classifications of persons.

We tested a hypothesis that the DIF size, apart from measurement error, is zero
using Rasch-Welch’s t-statistic and Mantel chi-square for polytomies. Using Bonfer-
roni correction, the hypothesis was not rejected only for Items 2, 5, and 10 by both
methods.

However, a statistical significance gives no indication at all of the actual impact
of DIF on the person measures (Linacre, 2015). This analysis found that only Item 1
(0.63 logits) and Item 4 (1.08 logits) had DIF contrast higher than the recommended
(Linacre, 2005; p. 381) value of 0.5 logits for gender. In practice, this means that our
sample of girls are 0.63 logits less willing to endorse Items 1 (Given enough provoca-
tion, I may hit another person) and 1.08 logits less willing to endorse Item 4 (There
are people who have pushed me so far that we have come to blows) in comparison to
boys. The sample-based effect sizes for Item 1 and Item 4 are 0.06 and 0.11, respec-
tively. In addition, DIF impact on the person measures also depends on the length
of the test. From this perspective, the average impact of DIF contrast is within a
0.05-0.09 interval. As chi-square statistics for each item across the three age classes
were not statistically significant, the null hypothesis that the observed DIF within each
item is due to chance was not rejected. It can be concluded that items in the BPAQ-SF
revealed no substantial DIF in gender and three age categories.

SUMMARY AND CONCLUSION

Our analysis of the BPAQ-SF brought findings which are acceptable in most aspects.
However, there is some noticeable departure from the Rasch model, although its size
is not overwhelming. The unidimensional structure of the PBAQ-SF was suggested
by three methods and supported by the item fit indices. Nevertheless, positive residual
between Item 1 and Item 4 suggesting a local dependence may indicate the presence
of a second factor (physical aggression) but the value indicates only 17% of the vari-
ance in their residuals in common. Besides which two items can hardly constitute a
stable factor.

The Infit and Outfit mean-square values of Items 1, 3, 4, and Items 2, 5, 10, 11 im-
ply the occurrence of approximately 20% unexplained randomness and consequently
some under and over predictability, respectively. No other item had greater deviation
from value 1.0 and all values were inside of an acceptable interval (Linacre, 1999;
2015).

The Rasch-Andrich thresholds monotonically increase with category value but
only the step between category 3 and 4 is sufficiently large. It may indicate a combi-
nation of categories, dichotomization of the scale using category 3 as a cutting point
or redefinition of the substantive meaning of the scale.

The distribution of the respondents’ abilities in relation to the distribution of the
item difficulties indicating a rather strong floor effect is in accordance with an instru-
ment intended primarily for screening. Nonetheless, the addition of less strongly for-
mulated items may increase a subtlety of assessment and broaden a range of endors-
ability. The two separation and three strata levels can also be accepted as satisfactorily
meeting discrimination requirements for a screening instrument.

In conclusion, the current study based on a representative sample of the Czech ado-
lescent population lends support to the 12-item PBAQ-SF unidimensionality which con-
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flicts with most earlier works corroborating a multidimensional four-factor model using
confirmatory factor analysis and indicates that our data reasonably conforms to Rasch
model specifications having acceptable item and person reliabilities, satisfactory item fit
indices and item difficulties, as well as gender and age DIF of no practical significance.
The alignment between item difficulty and the disposition of adolescents to endorse
an item indicating a noticeable floor effect can be expected if the fact that the scale is
intended primarily as a screening instrument is taken into consideration. A limitation of
this study is a lack of criterion for the instrument validation, analyzing a questionnaire
only in isolation might paint a distorted picture (Ziegler, Hagemann, 2015).

REFERENCES

Andrich, D. (1978). Scaling attitude items
constructedand scored in the Likert tradition.
Educational and Psychological Measure-
ment, 38, 665-680.

Ang, R. P. (2007). Factor structure of the 12-
item aggression questionnaire: Further evi-
dence from Asian adolescent samples. Jour-
nal of Adolescence 30(4), 671-685.

Baghaei, P., & Amrahi, N. (2011). Valida-
tion of a Multiple Choice English Vocabulary
Test with the Rasch Model. Journal of Lan-
guage Teaching and Research, 2(5), 1052-
1060.

Boone, W., & Scantlebury, K. (2006). The
role of Rasch analysis in science education
utilizing multiple choice tests. Science Edu-
cation, 90, 253-269.

Bryant, F. B., & Smith, B. D. (2001). Re-
fining the architecture of aggression: A mea-
surement model for the Buss-Perry Aggres-
sion Questionnaire. Journal of Research in
Personality, 35(2), 138-167.

Buss, A. H., & Perry, M. (1992). The ag-
gression questionnaire. Journal of Personal-
ity and Social Psychology, 63(3), 452-459.

De Ayala, R. J. (2009). The theory and prac-
tice of Item Response Theory. New York, NY:
The Guilford Press.

Diamond, P. M, Wang, E. W., & Buff-
ington-Vollum, J. (2016). Factor structure
of the Buss-Perry Aggression Questionnaire
(BPAQ) with mentally ill male prisoners. /n-
ternational Journal of Offender Therapy and
Comparative Criminology, 60, 575-597.

Diamond, P. M, & Magaletta, P. R.
(2006). The Short-Form Buss-Perry Aggres-
sion Questionnaire (BPAQ-SF): A validation
study with federal offenders. Assessment, 13,
227.

Gallardo-Pujol, D., Kramp, U., Garcia-
Forero, C., Pérez-Ramirez, M., &
Andrés-Pueyo, A. (2006). Assessing ag-
gressiveness quickly and efficiently: the
Spanish adaptation of Aggression Question-
naire-Refined version. European Psychiatry,
21, 487-494.

Horn, J. L. (1965). A rationale and test for the
number of factors in factor analysis. Psycho-
metrika, 30, 179-185.

Hornsveld, R. H., Muris, P., Kraaim-
aat, F. W., & Meesters, C. (2009). Psy-
chometric properties of the Aggression Ques-
tionnaire in Dutch violent forensic psychiatric
patients and secondary vocational students.
Assessment 16(2),181-92.

Linacre, J. M., & Tennant, A. (2009).
More about critical eigenvalue sizes (vari-
ances) in Standardized-Residual Principal
Components Analysis (PCA). Rasch Mea-
surement Transactions, 23(3), 1228.

Linacre, J. M. (1999). Investigating rating
scale category utility. Journal of Outcome
Measurement, 3, 193-212.

Linacre, J. M. (2002). Optimizing rating scale
category effectiveness. Journal of Applied
Measurement, 3, 85-106.

Linacre, J. M. (2006). Item discrimination and
Rasch-Andrich thresholds. Rasch Measure-
ment Transactions, 20, 1.

Linacre, J. M. (2015). 4 user’s guide to Win-
steps/Ministep Rasch-model computer pro-
gram. Chicago, IL: Winsteps.com.

Lorenzo-Seva, U., & Ferrando, P. J.
(2013). FACTOR 9.2 A comprehensive pro-
gram for fitting exploratory and semiconfirm-
atory factor analysis and IRT Models. Applied
Psychological Measurement, 37(6), 497-498.

Maxwell, J. P. (2007). Development and pre-
liminary validation of a Chinese version of
the Buss-Perry Aggression Questionnaire in a
population of Hong Kong Chinese. Journal of
Personality Assessment, 88(3), 284-294.

Morales, F., Codorniu, M., & Vigil,
A. (2005). Caracteristicas psicométricas de
las versiones reducidas del Cuestionario de
Agresividad de Buss y Perry. Psicothema,
17(1), 96-100.

Muthén, L. K. & Muthén, B. O. (1998-
2012). Mplus user’s guide. Seventh Edition.
Los Angeles, CA: Muthén & Muthén.

Pechorro, P., Barroso, R., Poiares, C.,
Oliveira, J.P., & Torrealday, O. (2016).

Metodické studie / 265



Validation of the BussPerry Aggression
Questionnaire-Short Form among Portuguese

juvenile delinquents. International Journal of

Law and Psychiatry, 44, 75-80.

Pettersen, C., Nunes, K. L., & Cor-
toni, F. (2016). Does the factor structure of
the Aggression Questionnaire hold for sexual
offenders? Criminal Justice and Behavior,
43(6), 811-829.

Raiche, G. (2005). Critical eigenvalue sizes in
standardized residual principal components
analysis. Rasch Measurement Transactions,
19(1), 1012.

Smith, A. B., Rush, R., Fallowfield, L.
J., Velikova, G., & Sharpe, M. (2008).
Rasch fit statistics and sample size considera-
tions for polytomous data. BMC Medical Re-
search Methodology, 8, 33.

Smith, R. M., & Miao, C. Y. (1994). As-
sessing unidimensionality for Rasch meas-
urement. In M. Wilson (Ed.): Objective meas-
urement: Theory into practice. Volume 2,
Greenwich: Ablex.

Ten Berge, J. M. F., & Kiers, H. A. L.
(1991). A numerical approach to the exact and
the approximate minimum rank of a covari-
ance matrix. Psychometrika, 56, 309-315.

Timmerman, M. E., & Lorenzo-Seva, U.
(2011). Dimensionality assessment of ordered
polytomous items with parallel analysis. Psy-
chological Methods, 16, 209-220.

Tremblay, P. F., & Ewart,L.A.(2005).The
Buss and Perry Aggression Questionnaire and
its relations to values, the Big Five, provoking
hypothetical situations, alcohol consumption
patterns, and alcohol expectancies. Personali-
ty and Individual Differences, 38(2), 337-346.

Velicer, W. F. (1976). Determining the number
of components from the matrix of partial cor-
relations. Psychometrika, 41, 321-327.

Vitoratou, S., Ntzoufras, I., Smyrnis,
N., & Stefanis, N. C. (2009). Factorial
composition of the Aggression Question-
naire: A multi-sample study in Greek adults.
Psychiatry Research, 168(1), 32-39.

Webster, G. D., DeWall, C. N., Pond,
R. S., Deckman, T., Jonason, P. K.,

266 / Metodické studie

Le, B., ... Bator, R. J. (2014). The brief
aggression questionnaire: psychometric and
behavioral evidence for an efficient meas-
ure of trait aggression. Aggressive Behavior,
40, 120-139.

Ziegler, M., & Hagemann, D. (2015). Test-
ing the unidimensionality of items: Pitfalls
and loopholes. European Journal of Psycho-
logical Assessment, 31(4), 231-237.

SOUHRN

Raschova analyza kratké formy
Bussova-Perryho dotazniku
agresivity na podkladé dat

od ¢eskych adolescentt

Zameér. Cilem studie bylo poprvé ovérit psy-
chometrické vlastnosti kratké formy Bussova-
-Perryho dotazniku agresivity (BPAQ-SF) na
podkladé Raschova modelu gradované stupnice
méfeni.

Soubor a procedura. Data byla ziskana od re-
prezentativniho vzorku 3 159 ceskych skolakt
ve vékovém intervalu 1315 let. Interval pokry-
va kritické obdobi pfechodu z détstvi do ¢asné
adolescence. Respondenti vyplnili dotaznik
anonymn¢ béhem vyukové hodiny na webovém
rozhrani za pritomnosti ucitel.

Vysledky. Vysledky podpofily jednodimenzio-
nalitu 12polozkového nastroje BPAQ-SF, coz je
v rozporu s vétsinou dosavadnich praci, které na
podkladé konfirmacni faktorové analyzy iden-
tifikovaly ctyffaktorovou strukturu dotazniku.
Data byla ve shod¢ se specifikaci Raschova mo-
delu z hlediska reliability polozek i responden-
ti, polozkovych indexti shody a polozkové ob-
tiznosti. Rovnéz hodnoty DIF z hlediska pohlavi
a veku nevykazaly diference diagnostického
vyznamu. Soubéh polozkové obtiznosti a dis-
pozice adolescentti potvrdit polozku vykazoval
podlahovy efekt, coz je ocekavany nalez, nebot’
stupnice je uréena predevsim jako skriningovy
nastroj.

Omezeni studie. Do studie nebylo zafazeno va-
lidiza¢ni kritérium, analyza nastroje v izolaci
muize poskytnout zkresleny obraz.
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ABSTRACT

Slovak adaptation of the Schizotypal
Personality Questionnaire

M. Chylova, M. Marko, J. Dragasek, M. Vircik,
R. Rovny, V. Roharikova, J. Murinova, B. Cim-
rovd, S. Katina, I. Riecansky

Objectives. The aim of the present study was to
adapt the Schizotypal Personality Questionnaire
(SPQ), one of the most widely used methods for
the assessment of schizotypy, into the Slovak
language and investigate its basic psychometric
properties (reliability, latent structure, gender
differences, and measurement invariance) in he-
althy volunteers.

Sample and setting. The Slovak version of the
questionnaire (SPQ-SK) was completed by 267
responders (120 men and 147 women) with a
mean age of 25.3 years (SD =5.5). SPQ includes
74 binary items arranged into 9 subscales.
Hypotheses. Latent structure of two concurrent
models, a three-factor and a four-factor model
were tested.

Statistical analysis. Gender differences were
assessed by Welch #-test. Internal consistency
was assessed using Cronbach’s alpha and ordi-
nal alpha. Confirmatory factor analysis (CFA)
was calculated using the maximum likelihood
method. y>-test, CFI, RMSEA, SRMR, AIC and
BIC were used to evaluate and compare the re-

PROBLEM

spective models. Measurement invariance was
assessed by y?and CFI differences.

Results. SPQ-SK showed an acceptable internal
consistency. On average, men scored higher in
the dimensions Odd or Eccentric Behavior, No
Close Friends, and Constricted Affect, where-
as women scored higher on Excessive Social
Anxiety and Magical Thinking. CFA indicated
that a modified three-factor structure represen-
ted the best model for SPQ-SK. This model also
showed configural invariance and weak measu-
rement invariance. However, strong and strict
invariance was only partially supported.

Study limitations. The research sample consisted
of healthy individuals. Further investigations are
needed to determine clinically relevant scores.
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Schizotypia je siborom osobnostnych ¢ft, ktoré st spojené so zvysenou nachylnos-
tou k schizofrénii (Forgacova, 2005; Kwapil, Barrantes-Vidal, 2015; Lenzenweger,
2006). Medzi tieto ¢rty patri predovsetkym divné a bizarné spravanie, zvlastna rec,
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Bratislava, Slovenska republika; e-mail: igor.riecansky@savba.sk

Praca bola podporena z grantov VEGA 2/0093/14, 2/0056/16, MZ SR 2012/52-SAV-2 a APV V-14-
0840.

Metodické studie / 267



magické myslenie, neobvyklé senzorické zazitky a znizené poteSenie so socidlnych
aktivit. V stcasnej dobe prevlada nézor, ze schizotypia je spojitym mnohorozmer-
nym znakom, ktorého zvysend miera expresiec ma podobu schizotypovej poruchy
osobnosti (SPO) a jej extrémnym vyjadrenim je schizofrénna psychoza (Nelson et
al., 2013). Podrl'a tohto modelu su etiologické, vyvinové a fenomenologické procesy
veduce k subklinickym aj klinickym prejavom schizofrénie totozné. Schizotypia tak
predstavuje vyznamny koncept v stvislosti so snahou o pochopenie etiopatogenézy
schizofrénie a hl'adanie moznosti jej liecby (Barrantes-Vidal, Grant, Kwapil, 2015;
Debbané et al., 2015; porovnaj s Filip, 2011).

Na hodnotenie schizotypie bolo vypracovanych viacero metdéd, medzi ktorymi
maju délezité miesto sebaposudzovacie skaly. Jednou z najpouzivanejSich je sebapo-
sudzovacia $kala Adriana Raineho (Raine, 1991) s ndzvom Schizotypovy osobnostny
dotaznik (Schizotypal Personality Questionnaire, SPQ). SPQ vychadza z diagnostic-
kych kritérii SPO podla tretej revidovanej verzie Diagnostického a Statistického ma-
nualu dusevnych poruch (DSM-III-R; American Psychiatric Association, 1987) a po-
zostava z 9 subskal kvantifikujicich 9 priznakov schizotypovej osobnosti. Subskaly
SPQ st nasledovné: (1) vztahovacnost, (2) socidlna uzkost, (3) zvldstne presvedcenia
alebo magické myslenie, (4) neobvyklé percepcné zazitky, (5) zvlastne alebo excen-
trické spravanie, (6) chybanie blizkych priatelov, (7) zvldstna rec, (8) ziizeny afekt
a (9) podozrievavost alebo paranoja.

SPO, ktora je v Medzinarodnej klasifikacii chorob od roku 1992 zaradené do okru-
hu schizofrénie a schizofrénii podobnym porucham, sa v klasifikacii Americkej psy-
chiatrickej asociacie DSM uvadza medzi poruchami osobnosti. POvodne sa vyvinula
z tzv. hranicnej (latentnej) schizofrénie (DSM-II; American Psychiatric Association,
1968) a ako samostatna porucha osobnosti je definovana od treticho vydania DSM
s vy$Sie uvedenymi 9 zdkladnymi priznakmi. Stvrtd textova revizia DSM z roku 1994
(DSM-1V; American Psychiatric Association, 1994) so sebou priniesla vyznamnu
zmenu v podobe viacosového diagnostického modelu, v ktorom sa poruchy osobnosti
uvadzali na osi II, pri€om os I bola vyhradena tzv. vel'kym dusevnym poruchdm. Pred
uvedenim ostatného vydania DSM (DSM-5; American Psychiatric Association, 2013)
sa viedla intenzivna odborna diskusia, Ze by SPO mala byt’ zahrnutd do okruhu schi-
zofrénnych porach na osi I, podporend intenzivnym vyskumom akceptujuc dimenzi-
onalny model schizofrénie. SPO je Siroko konceptualizovana ako atenuovana forma
schizofrénie, je k nej geneticky prislusnd, vicsina neurobiologickych rizikovych fak-
torov je podobnych tym, ktoré st asociované so schizofréniou. Na zmiernenie prizna-
kov SPO aj schizofrénie sa rovnako pouziva ten isty typ liecby. Navyse, schizotypia,
podobne ako schizofrénia, nie je stabilnd v priebehu Casu, ale vykazuje signifikantné
zndmky fluktudcie intenzity priznakov (Raine, 2006). Vo findlnej verzii DSM-5 sa
ustpilo od viacrozmerného modelu, zaroven sa presadil znova hlavne kategoridlny
pristup ku klasifikacii poruch osobnosti a hoci sa SPO v kratkosti uvadza aj v kapitole
schizofrenického spektra a inych psychotickych poruch, jej podrobny popis sa nacha-
dza v kapitole portich osobnosti. Specifikom DSM-5 je tzv. sekcia 111, ktord uvadza
aj alternativny model kategorizacie porich osobnosti vychadzajuc z dimenzionalne-
ho modelu a ma slazit’ predovsetkym pre pokracujuci vyskum. Platné kritéria tejto
klasifikacie uvedené v sekcii Il zahfnaju aj v sucasnosti vSetkych 9 priznakov SPO,
tak ako boli definované v predchadzajucich verziach. V tejto stivislosti povazujeme
SPQ za vhodny posudzovaci néstroj na hodnotenie schizotypie vo vyskume i beznej
klinickej praxi.

Vicsina faktorovo-analytickych studii SPQ poukazuje na skryti Struktaru s tromi
zakladnymi faktormi: (i) pozitivnym alebo kognitivno-percepénym faktorom (zahina
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subskaly 1, 4, 3 a 9), (ii) negativnym alebo interpersonalnym faktorom (subskaly 2,
6 a 8), a (iii) faktorom dezorganizacie (subskaly 5 a 7) (Claridge et al., 1996; Dumas
et al., 2000; Gruzelier, 1996; Raine et al., 1994; Reynolds et al., 2000; Rossi, Dane-
luzzo, 2002). Stefanis a kol. (2004) a niektori d’alsi vyskumnici (Barron et al., 2015;
Compton et al., 2009; Gross et al., 2014) sa vsak priklanaji k Stvorfaktorovému mo-
delu, v ktorom zvécsa vystupuje paranoidita ako samostatny faktor.

Na Slovensku neexistuje ziadna Standardizovana sebaposudzovacia metdda na zis-
tovanie Cft schizotypovej osobnosti. Jedinym diagnostickym nastrojom pre hodnote-
nie SPO dostupnym v slovenéine je ,,Strukturované klinické interview pre DSM-IV.
Os II: Poruchy osobnosti* (First et al., 1997; Fydrich et al., 1997; Hasto, 2008), kto-
ré je dostupné na internetovych strankach Vydavatel’stva F. Ciel’om tejto préace bola
adaptacia skaly SPQ ako nastroja na hodnotenie schizotypie v slovenskej populacii.
V tomto ¢lanku referujeme vysledky analyzy dat, ktoré sme ziskali v subore zdravych
dospelych dobrovolnikov. Slovensku verziu dotaznika SPQ v d’alSom texte oznacu-
jeme ako SPQ-SK.

METODA
Skumany subor

Do vyskumu bolo zaradenych 284 zdravych dobrovolnikov vo veku 18 az 40 rokov.
Respondenti boli pre tento vyskum osloveni na zaklade naboru v Bratislave a v Ko-
Siciach. Vsetci podpisali informovany suhlas so zaradenim do $tudie, ktora bola ano-
nymna a dobrovol'na. Navratnost’ odpovedi bola 100 %. Vylucujucimi kritériami pre
zaradenie do finalneho vyberu boli: vek pod 18 rokov, pritomnost’ alebo anamnéza
dusevnej poruchy (vratane zavislosti od psychoaktivnych latok s vynimkou fajcenia)
alebo poskodenia mozgu (traumou alebo neurologickym ochorenim). Na zaklade
tychto kritérii bolo po vyplneni anamnestického dotaznika z povodného vyberu vy-
lucenych 17 respondentov (1 hemiparéza, 1 sclerosis multiplex, 10 zavislosti, 4 an-
xi6ézno-depresivna symptomatoldgia, 1 schizofrénia). Konecny rozsah analyzovaného
vyskumného suboru bol 267, z ¢oho bolo 120 muzov (44,9 %) a 147 zien (55,1 %).
Priemerny vek v stibore bol 25,3 roka (SD = 5,5; muzi: 24,6 + 4,7; Zeny: 25,9 + 6,1).
Vicsina respondentov mala stredoskolské vzdelanie (70,7 %), priblizne Stvrtina mala
vzdelanie vysokoskolské (27,0 %). Respondenti odpovedali na otdzky formou papier—
ceruzka individudlne v pritomnosti psycholéoga.

Nastroj merania

Schizotypal Personality Questionnaire (SPQ; Raine, 1991) bol po suhlase autora pre-
lozeny do slovenského jazyka dvomi nezavislymi prekladatel'mi. Nasledne sa usku-
tocnil spitny preklad inym prekladatelom do anglictiny, oba texty boli porovnané,
rozdiely upravené, aby bol text po vzajomnych konsenzoch spracovany do konecnej
jednej verzie. Ta bola eSte editovana nezavislym posudzovatel'om, laikom.

Skala SPQ bola vytvorend ako skriningovy test na identifikaciu jedincov so schi-
zotypovymi Crtami a tiez na posudenie individualnych rozdielov v schizotypii. Obsa-
huje 74 poloziek navrhnutych tak, aby merali vSetkych 9 diagnostickych kritérii SPO
podl'a DSM-III-R. Respondenti mali odpovedat’ na otdzky tykajice sa ich osobnosti,
pocitov, emocii, postojov a sposobov spravania sa v ich doterajSom zivote. Kazda od-
poved’ v §kale SPQ je dichotomicka, odpoved’ dno nadobtida hodnotu 1 bod, odpoved
nie 0 bodov. Kazdé z 9 subskal ma svoje sumarne skore, ktoré sa s¢itava do hrubého
skore celej Skaly SPQ. Rozsah skore pre jednotlivé subskaly je nasledovny: 0-9 pre
subskalu vztahovacnost' (VZT), 0-8 bodov pre socialnu uzkost' (SUZ), 0-7 bodov
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pre zvlastne presvedcenia alebo magické myslenie (MAG), 0-9 bodov pre neobvyklé
percepcné zazitky (PER), 0—7 bodov pre zvldstne alebo excentrické spravanie (EXC),
0-9 bodov pre chybanie blizkych priatelov (CHB), 0-9 bodov pre zvidstnu re¢ (REC),
0-8 bodov pre zuzeny afekt (AFE) a nakoniec 0—8 bodov pre subskalu podozrievavost
alebo paranoja (POD).

Statistické metédy

Data boli spracované pomocou Statistického programu SPSS v.22, SPSS AMOS v.22
(SPSS Inc., Chicago, IL USA) a jazyka R (R Core Team, 2015) v programe RStudio
(RStudio Team, 2015), vyuzivajuc kniznice lavaan, psych, semTools, stats a WRS.
Hladina vyznamnosti vSetkych pouzitych testov bola rovna 0,05.

Najprv boli zistované absolutne a relativne pocetnosti premennych rod a vzdela-
nie, aritmetické priemery a smerodajné odchylky premennej vek pre cely stibor a oso-
bitne pre muzov a zeny. Jednorozmernd normalita rozdelenia skore v jednotlivych
subskalach SPQ-SK bola testovana pre cely subor, ako aj pre muzov a Zeny zvlast
pomocou jednorozmernych testov Sikmosti a $picatosti (Cramér, 1946). Na testovanie
mnohorozmernej Sikmosti a Spicatosti sme pre cely subor, ako aj pre muzov a Zeny
zvlast’ pouzili Mardiov test (Mardia, 1970). Tvar rozdeleni vsetkych pozorovanych
premennych, naznacoval vyrazne pozitivnu Sikmost. Data preto boli pred vypoctom
rodovych rozdielov a konfirma¢nou faktorovou analyzou pravostranne winsorizované
(20% prahova hodnota; Wilcox, 2012), ked’ze Strukturdlne modely pocitané z kova-
ria¢nych matic st obzvlast citlivé na vychylky od mnohorozmernej normality.

Prostrednictvom dvojvyberového Studentovho #-testu s Welchovou aproximaciou
stupnov volnosti boli zistované rodové rozdiely v celej skale SPQ-SK a jednotli-
vych deviatich subskalach (nulova hypotéza: ,,nie je rozdiel v strednej hodnote medzi
muzmi a Zenami“, alternativna hypotéza: ,,existuje rozdiel v strednej hodnote medzi
muzmi a zenami®).

Na odhad vnutornej konzistencie $kaly SPQ-SK a jednotlivych subskal bol pou-
zity Cronbachov koeficient a (Cronbach, 1951). Nedavne simulacie vsak preukazali,
ze odhad vnutornej konzistencie kompozitnych skal pomocou klasického koeficientu
a je v pripade poloziek s binarnym alebo ordindlnym charakterom vyrazne podce-
neny (Gadermann, Guhn, Zumbo, 2012). Z tohto dévodu bol pre odhad vnutornej
konzistencie vyuzity ordinalny koeficient a (,,,), vypo€itany z polychorickej (resp.
tetrachorickej) korela¢nej matice, ktory predstavuje presnejsi index vnutornej kon-
zistencie overovanych $kal (Zumbo, Gadermann, Zeisser, 2007). Vnutorna konzis-
tencia pre celt Skalu SPQ-SK bola odhadnutda pomocou stratifikovanej alfy a,,, ktora
je v pripade mnohorozmernych kompozitnych skoére vhodnej$im indexom vnutornej
konzistencie, ked’ze zohl'adiuje ¢leniti obsahovu struktiru posudzovaného konstruk-
tu (Feldt, Brennan, 1989).

Konfirmac¢na faktorova analyza bola realizovana na deviatich sumarnych sko-
re subskal SPQ. Nakol’ko boli odchylky od mnohorozmernej normality korigované
prostrednictvom winsorizacie, jednotlivé parametre faktorovych modelov (regresné
vahy a rozptyly chyb) boli odhadnuté pomocou tradicnej metédy maximalnej viero-
hodnosti (ML, Maximal Likelihood). Tato metdda bola vybrana z dovodu, ze datova
matica neobsahovala chybajiice hodnoty, extrémne pozorovania a jednotlivé subskaly
SPQ-SK mali dostato¢ny bodovy rozsah. Metdéda ML je Casto preferovana z dovodu
relativnej univerzalnosti, presnosti, men$im narokom na rozsah vyskumného stboru
a malého vychylenia odhadov v stvislosti s vel’kostou vyskumného suboru (Olsson
et al., 2000).
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Pre vyhodnotenie miery zhody predpokladanych modelov s pozorovanymi datami
sme vyuzili nasledovné charakteristiky: testovacia Statistika chi-kvadrat dobrej zhody
(y%; nulova hypotéza ,,empiricka kovariaéna matica sa rovna teoretickej kovaria¢nej
matici modelu®, alternativna hypotéza ,,empiricka kovarianéna matica sa nerovna
teoretickej kovarian¢nej matici modelu®), pomer testovacej Statistiky chi-kvadrat ku
stupnom volnosti (y*/df), CFI (Comparative Fit Index), RMSEA (Root Mean Square
Error of Approximation) a SRMR (Standardized Root Mean Square Residual). Vza-
jomné porovnanie modelov bolo realizované prostrednictvom Akaikeho informacné-
ho kritéria (AIC) a Bayesovho informa¢ného kritéria (BIC). BIC v porovnani s AIC
viac penalizuje komplexnost’ testovanych modelov. Zmena Specifikacie modelov bola
zvazovana na zaklade modifika¢nych charakteristik (MI, Modification Indices).

Ako posledné boli realizované analyzy konfiguracnej invariancie a invariancie me-
rania pre muzov a zeny. Pomocou analyzy konfiguracnej invariancie je mozné zistit’
Strukturdlnu (konceptudlnu) ekvivalentnost’ navrhovanych modelov. Tento predpo-
klad je overovany tym, ze v danej Specifikacii modelu sa jednotlivé konfiguraéné pa-
rametre pre muzov a zeny nastavia ako zhodné. Narusenie konfiguracnej invariancie
indikuje, Ze dany nastroj meria pri sledovanych skupinach rézne konstrukty. Nasledné
analyzy invariancie merania postupne sleduju ekvivalenciu faktorovych syteni (fixo-
vanie regresnych vah), faktorovych priemerov (fixovanie regresnych vah a absolut-
nych ¢lenov) a chybovych rozptylov (fixovanie regresnych vah, absolitnych ¢lenov
arozptylov chyb), ktora je nevyhnutna pre zabezpecenie minimalneho znevyhodnenia
jednej z vybranych skupin (Wu, Li, Zumbo, 2007). Pre porovnavanie jednotlivych
vnorenych modelov bol pouZity rozdiel v testovacej Statistike chi-kvadrat (A x?) a roz-
diel v komparativnom indexe vhodnosti (A CFI).

VYSLEDKY
Deskriptivna Statistika

Vsetky subskaly SPQ-SK vykazovali statisticky vyznamnu jednorozmernt pozitivnu
Sikmost’ rozlozenia skore (vSetky p < 0,0001) v porovnani s normalnym rozdelenim.
Subskaly MAG a PER mali statisticky vyznamne vysSiu Spicatost’ ako teoretické nor-
malne rozdelenie (MAG: p = 0,0052; PER: p < 0,0001). Subskaly SPQ-SK spolo¢ne
mali signifikantni aj mnohorozmernu Sikmost’ (» < 0,0001) a Spicatost’ (p < 0,0001),
¢o poukazuje na vyrazné vychylky od mnohorozmernej normality. Z tohto dévodu
boli d’alsie vypocty realizované na pravostranne winsorizovanych datach s 20% pra-
hovou hodnotou. Winsorizované sumarne skore SPQ-SK néasho vyskumného vyberu
malo aritmeticky priemer = 15,74 (median = 16) so smerodajnou odchylkou SD =
= 7,45 arozsahom 0 az 25 bodov. Deskriptivna Statistika pre winsorizované premenné
a ich korelacie su uvedené v tab. 1.

Vnuatorna konzistencia

V tab. 2 su uvedené subskaly SPQ, pocet poloziek v jednotlivych subskalach a pris-
lusnost’ k latentnym faktorom schizotypie podl'a pévodnej prace autora SPQ (Raine et
al., 1994). Vnlitorna konzistencia subskal SPQ-SK vyjadrend Cronbachovou o sa po-
hybovala od o= 0,57 (subskala PER) do a = 0,79 (EXC). Klasicky index o sme pone-
chali pre potreby porovnania miery vnutornej konzistencie s hodnotami uvadzanymi
Rainem (1991) v stibore 302 zdravych respondentov (o, — posledny stlpec v tab. 2).
Hodnoty ordinalnej ., sa pohybovali medzi 0,77 a 0,92, o predstavuje akceptova-
tel'ntt mieru vnutorne) konzistencie jednotlivych subSkal. Hodnota stratifikovane;j o
dosahovala troven 0,89 (ordinalna verzia o, = 0,94).

T
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Tab. 1 Deskriptivna Statistika skore v jednotlivych subskalach SPQ-SK po winsorizacii a matica
Pearsonovych korela¢nych koeficientov medzi skore jednotlivych subskal SPQ-SK (n =267)

VZT SUZ MAG PER EXC CHB REC AFE POD
1,71 2,73 126 0,70 1,06 1,63 2,67 139 1,89

SD 1,54 1,51 LIS 08 120 1,15 156 1,15 142

Min 0 0 0 0 0 0 0 0 0

Max 4 5 3 2 3 3 5 3 4

VZT 1

Suz 0,239 1

MAG 0,383 0,123 1

PER 0450 0223 0491 1

EXC 0,329 0,120 0,119 0,260 1

CHB 0,192 0392 0033 0204 0216 1

REC 0337 0,348 0207 0,340 0336 0,183 1

AFE 0,125 0,429 -0,039 0,146 0,293 0,556 0,364 1

POD 0489 0340 0202 0225 0,228 0,377 0,298 0,335 1

Poznamka: VZT = vztahovaénost, SUZ = socialna uzkost, MAG = magické myslenie, PER =
=neobvyklé percepcné zazitky, EXC = excentrické spravanie, CHB = chybanie blizkych priatel'ov,
REC = zvlastna re¢, AFE = ziZeny afekt, POD = podozrievavost’

Tab. 2 Vnutorna konzistencia subskal SPQ-SK a prislusnost’ subskal k latentnym faktorom podl'a
Raineho a kol. (1994)

Faktor | Nazvov subSkaly N Cislo polozky o | a, | o,
Vzt'ahovacnost' (VZT) 9 |1,10,19,28,37,45,53,60,63 | 0,66 | 0,81 | 0,71
Neobvyklé percepcné zazitky

kP |(PER) 9 |4, 13,22, 31,40, 48, 56, 61,64 | 0,57 | 0,74 | 0,71
Magické myslenie (MAG) 7 13,12, 21, 30, 39, 47, 55 0,68 [ 0,83 0,81
Podozrievavost’ (POD)* 8 |9, 18,27, 36,44, 52,59, 65 0,71 [ 0,86 | 0,78
Socialna tzkost’ (SUZ) 8 |2, 11,20,29,38, 46, 54, 71 0,73 10,86 | 0,72

P %IYI%*‘)W blizkych priatelov | g 1 5 74 33,41, 49,57,62,66 | 0,58 | 0,77 | 0.67
Zhzeny afekt (AFE) 8 |8,17,26,35,43,51,68,73 0,58 (0,78 | 0,66

DO Excentrické spravanie (EXC) | 7 |5, 14,23, 32,67, 70, 74 0,79 10,92 | 0,78
Zvlastna re¢ (REC) 9 17,16,25,34,42,50,58,69,72 | 0,70 | 0,84 | 0,70

Poznamka: KP = kognitivne-percepény faktor, IP = interpersonalny faktor, DO = faktor dezorganiza-
cie * Paranoja je v modeli Raineho a kol. (1994) spolo¢na pre faktor KP aj IP. & = Cronbachova alfa;
a,, = ordindlna alfa; o, , = Cronbachova alfa udavana Rainem (1991), N = pocet poloziek subskaly

Rodové rozdiely

Vo viacerych subskalach SPQ-SK sme nasli Statisticky vyznamné rozdiely medzi
muzmi a Zenami (tab. 3). Zeny sa v odpovediach prejavili v strednej hodnote ako
socialne uzkostnejsie (p = 0,003), s vyS$im skore v magickom mysleni nez muzi
(» = 0,005). Muzi zase dosiahli Statisticky vyznamne vysSie skore v strednej hod-
note v subskalach excentrické spravanie (p < 0,001), chybanie blizkych priatelov
(» = 0,046) a zuzeny afekt (p = 0,008). V celkovom skére SPQ-SK nebol zisteny Sta-
tisticky vyznamny rozdiel v strednej hodnote medzi muzmi a Zenami.
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Tab. 3 Rodové rozdiely v skore SPQ-SK hodnotené pomocou Studentovho dvojvyberového -testu
s Welchovou aproximaciou stupiiov vol'nosti

Muzi (n=120) Zeny (n=147) Welchov dvojvyberovy test

(SD) (SD) t df P D c, c,
VZT 1,61 (1,50) 1,80 (1,56)  -0,997 2579 0320 -0,19 -0,558 0,183
suz 2,28 (1,66) 2,89 (1,62)  -3,006 2520 0,003 -0,61 -1,006 -0,210
MAG 1,04 (1,07) 1,44 (1,18)  -2,849 2622 0,005 -0,40 -0,666 -0,122
PER 0,66 (0,83) 0,73(0,79)  -0,768 2495 0443 -0,07 -0272 0,120
EXC 1,47 (1,25) 0,73(1,06) 5,145 233,66 <0001 0,74 0456 1,022
CHB 1,78 (1,09) 1,50 (1,20) 2,002 2620 0,046 028 0,005 0,555
REC 2,68 (1,73) 248(1,64) 00995 2489 0321 020 -0203 0,617
AFE 1,59 (1,16) 1,22 (1,11) 2,664 2497 0,008 048 0,097 0,650
POD 1,72 (1,39) 122 (1,11)  -1,831 257,0 0,068 061 -0,659 0,024

SPQ-SK 15,86 (7,67) 15,64 (7,30) 0,237 249,1 0,813 0,22 -1,60 2,04

Pozndamka: D = rozdiel priemerov, CI, spodnd a CI,, hornd hranica 95% intervalu spol'ahlivosti
rozdielu strednych hodnot

Konfirmac¢na faktorova analyza

Pomocou konfirmacnej faktorovej analyzy sme testovali dva konkurencné modely
merania pre SPQ. Prvy trojfaktorovy model vychadza zo stadie tvorcu skaly a jeho
spolupracovnikov (Raine et al., 1994). Na zaklade vysledkov tohto vyskumu sme
predpokladali, Ze jednotlivé subSkaly su prejavom troch latentnych faktorov (3F mo-
del: kognitivne-percep¢ny f., interpersonalny f. a f. dezorganizacie). Specificka re-
prezentacia Struktiry overovaného 3-F modelu je znazornena na obr. 1. Druhy model
(obr. 2) opisuje Specifikaciu podla stadie Stefanisa a kol. (2004), ktori uvadzaji ako
najvhodnejsie Stvorfaktorové riesenie modelu so samostatnym faktorom paranoidity
(4-F model).

Tab. 4 Overenie vhodnosti vyslednych faktorovych modelov SPQ-SK
pomocou vybranych parametrov

Model 2 df p wdf CFI RMSEA SRMR AIC  BIC

3-F Model 86,3 23 <0001 3,75 0891 0,102 0,062 13035 209,27
4-F Model 4642 19 <0001 244 0953 0,074 0,044 9842 191,69
3-FModel RE 59,79 22 <0,001 2,72 0,935 0,080 0,057 10579 188,29

Poznamka: RE = modifikovany model pridanim kovariancie medzi chybovymi rozptylmi subskaly
VZT a PAR; CFI = Comparative Fit Index; RMSEA = Root Mean Square Error of Approximation;
SRMR= Standardized Root Mean Square Residual; AIC = Akaikeho informacéné kritérium; BIC =
= Bayesovo informacné kritérium

Parametre vhodnosti testovanych modelov merania pre SPQ st zobrazené v tab. 4.
Vysledky chi-kvadrat testu by mohli naznacovat’, ze oba modely sa lisia od pozoro-
vanej Struktary dat. Vzhl'adom na rozsah vyberu sa vSak odporiaca vyuzivat pomer
testovacej Statistiky chi-kvadrat ku stupfiom vol'nosti y’/df < 5, kde 5 je odportac¢ana
prahova hodnota (Byrne, 2010). 3-F ani 4-F model tuto hranicu nepresiahli, ¢o indiku-
je, ze oba dostatocne dobre aproximuju Struktaru dat. Index CFI prekrocil odporac¢ant
prahovl hodnotu (0,9) iba pre 4-F model. Hodnota RMSEA pre 3-F model prekrocila
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odporacanu prahova hodnotu (0,1), ¢o poukazuje na nedostatoénti vhodnost” mode-
lIu pre opis dat. Charakteristika SRMR v8ak bola u oboch modelov akceptovatel'na
(< 0,08; Byrne, 2010).

Sumarne uvedené charakteristiky naznacuju, ze povodny model 3-F model ne-
zodpoveda dostato¢ne Struktire pozorovanych dat. Z tohto dovodu sme na zaklade
odporucani, ktoré indikovali modifikaéné charakteristiky (MI = 16,1 pre kovarian-
ciu chybovych rozptylov e, a ¢,), pristipili k reSpecifikicii modelu (3-F RE; obr. 3
— prerusovana Ciara predstavuje post-hoc modifikaciu). Pridanim kovariancie medzi
chybovymi rozptylmi subskaly vztahovacnost a podozrievavost (kognitivne percepc-
ny faktor) doslo k vyraznému zlepsSeniu indexov zhody (tab. 4). Odportacanie k tejto
zmene je v sulade so zvazovanou Stvorfaktorovou alternativou Stefanisa a kol. (2004),
ktori z povodného kognitivne-percepéného faktora Raineho a kol. (1994) vy¢lenili
subskaly vztahovacnost a podozrievavost a zahmuli ich do spolo¢ného faktora para-
noja. Stvorfaktorovy model Stefanisa a kol. dostato¢ne dobre poplsu_]e data.

Standardizované hodnoty parametrov jednotlivych modelov su zobrazené na obr. 1
az 3. Testy pre jednotlivé regresné vahy a rozptyly chyb boli Statisticky signifikantné
(p=0,019). Vynimkou bol chybovy rozptyl e, vo 4-F modeli (p = 0,975). Pearsonove
korela¢né koeficienty medzi latentnymi faktormi boli taktiez Statisticky signifikantné

(p = 0,01).

0,69
055064 076 0,40 0,37 0,57 0,69 0,79 064 052

RV TN

ié@E Yy ié

Obr. 1 Trojfaktorovy (3-F) model podl'a Raineho a kol. (1994) pre SPQ-SK
Hodnoty jednosmernych Sipok vyjadruju $tandardizované regresné vahy, hodnoty obojsmernych
$ipok vyjadruju korelaciu a hodnoty pod manifestnymi premennymi su rovné komunalitam. VZT =
= vztahovacnost, SUZ = socialna tzkost’, MAG = zvlastne presvedéenia alebo magické myslenie,
PER = neobvyklé percepcéné zazitky, EXC = zvlastne alebo excentrické spravanie, CHB = chybanie
blizkych priatel'ov, REC = zvlastna re¢, AFE = zizeny afekt, POD = podozrievavost alebo paranoja
(POD)
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Obr. 2 Stvorfaktorovy (4-F) model podPa Stefanisa a kol. (2004) pre SPQSK
Blizsie vysvetlenie pozri obr. 1.
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Obr. 3 Modifikovany trojfaktorovy (3-F RE) model pre SPQ-SK
Blizsie vysvetlenie pozri obr. 1.
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Porovnanie modelov

Nakol’ko povodny 3-F model (Raine et al., 1994) nespliial kritéria z hPadiska CFI
a RMSEA, porovnévali sme iba jeho modifikovanu formu (3-F RE) a 4-F model (Ste-
fanis a kol., 2004). Podl'a AIC dosahoval najmensiu informacni stratu 4-F model
(AIC = 98,42). BIC vsak naznacuje, ze modifikovany 3-F model moze predstavovat’
lepsi kompromis z hl'adiska zachovania jednoduchosti a vhodnosti pre opis pozorova-
nych dat (BIC = 188,29).

Konfiguracna invariancia a invariancia merania

Vysledky konfiguracnej faktorovej invariancie indikujl, Ze testovanu Specifikaciu
konfirmacného faktorového modelu 3-F RE je pre skupinu muzov a Zien mozné pova-
zovat’ za rovnaku (tab. 5). Fixovanim ekvivalentnych regresnych vah model stale do-
statocne dobre opisuje data (rozdiel v testovej Statistike chi-kvadrat nebol pri danom
rozdiele v stupiioch volnosti vyznamny). Charakteristiky modifikacnych indexov
(tab. 5) naznacuju, ze bola dosiahnuta parcialna silné faktorova invariancia a parcial-
na striktnd invariancia.

Tab. 5 Invariancia merania z hl'adiska rodu pre trojfaktorovy model s post-hoc modifikaciou
(3-F RE) pre SPQ-SK

Premennd 1 (A df (A df) p (Ap) CFI (ACFI)
Konfigura¢na invariancia* 97,408 44 <0,001 0,913
Slaba invariancia (4,054) 7 (0,774) (-0,005)
Silna invariancia (57,60) (6) (<0,001) (0,084)
Parcialna silna invariancia ® (5,552) @9 (0,018) (0,007)
Striktna invariancia (22,60) 3) (<0,001) (0,032)
Parcialna striktna invariancia® (8,353) 3) (0,039) (0,009)

Pozndamka: *RMSEA = 0,095, SRMR = 0,063. *uvol'nené obmedzenie zhody absolutnych ¢lenov
pri subskalach SUZ, EXC, REC, AFE a POD; tdaje v zatvorkach vyjadruji rozdiely v hodnotach
testovacej Statistiky, v stupfioch vol'nosti, statistickej vyznamnosti a CFL.

DISKUSIA

V tejto praci sme sa zamerali na preklad skaly SPQ do slovenského jazyka a overenie
jej psychometrickych parametrov. Vytvorenie slovenskej verzie dotaznika SPQ bolo
nanajvys$ opodstatnené vzhl'adom na nedostatok psychometricky overenych metod
pre posudzovanie portch osobnosti. Ukazalo sa, ze nami preloZena Skala SPQ-SK ma
vhodné psychometrické vlastnosti. Skala SPQ-SK by tak mohla byt uzito¢na nielen
pre ulahcenie urcenia schizotypovej poruchy osobnosti, ale 1 pre diferencialnu diag-
nostiku prodromalnych symptémov schizofrénneho ochorenia (Debbané et al., 2015;
Forgacova, 2015).

Urovei reliability (podl'a hodnoty ordinalnej aj stratifikovanej o) sved¢i o tom, Ze
SPQ-SK je spolahlivy psychometricky nastroj. Je podstatné, Ze hodnoty vnutornej
konzistencie SPQ-SK st porovnatel'né s vysledkami predoslych prac, ktoré skamali
vlastnosti SPQ. Reliabilita SPQ publikovana v p6évodnej praci A. Raineho (1991) je
uvedena v tab. 2. Podobne porovnatel'né hodnoty Cronbachovej alfy (0,57 az 0,76
pre subskaly, 0,94 celkovo) su udavané pre francuzsku adaptaciu SPQ (Dumas et al.,
2000). Nedavno publikovana britska $tadia zamerana na kultirno-etnické rozdiely
v SPQ (Barron et al., 2015) tiez uvadza podobné hodnoty reliability (0,70 do 0,83 pre
subskaly, 0,77 celkovo).
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Faktorovo-analytické §tidie jednoznac¢ne sved¢ia o tom, ze schizotypia je mnoho-
rozmerny konstrukt (Vollema, van den Bosch, 1995). Prva praca skimajtica Struktiru
SPQ (Raine et al., 1994) naznacila pritomnost’ troch latentnych faktorov — kognitivne-
-percepcného faktora, interpersonalneho faktora a faktora dezorganizacie. Uvedena
trojfaktorova Struktira bola viackrat uspesne replikovana na zdravej (Dumas et al.,
2000; Gruzelier, 1996; Reynolds et al., 2000) aj na klinickej populécii (Rossi, Danelu-
770, 2002; Vollema, Hoijtink, 2000). Vysledky konfirmac¢nej faktorovej analyzy nasej
studie vSak indikuju, Ze toto trojfaktorové rieSenie neponutka dostato¢ne vhodnu apro-
ximaciu pozorovanej Struktury dat na slovenskom subore respondentov, hoci jednotli-
vé posudzovacie kritéria sa blizili k hranici akceptovatel'nosti. Na zaklade modifikac-
nych charakteristik sme preto tento model revidovali uvol'nenim korelacie chybovej
zlozky subskal vztahovacnost a podozrievavost. Tato exploracna post-hoc zmena vy-
znamne prispela k zlepSeniu vSetkych vybranych charakteristik, ktorymi bola miera
vhodnosti modelov posudzovana. Toto zlepSenie naznacuje, Zze medzi vztahovac¢nos-
tou a podozrievavost'ou existuje zrejme substantivne a konceptualne blizsi vzt'ah nez
so zvysnymi subskalami, ktoré spadaji do kognitivne-percepéného faktoru. V sulade
s koncepciou Stefanisa a kol. (2004) je mozné predpokladat’, Ze zjednocujucou Ertou
pre vzt'ahovacnost’ a podozrievavost’ je paranoidita. Stvorfaktorovy model SPQ pred-
stavuje plauzibilnu alternativu k pévodnému modelu Raineho a kol. (1994) (Barron
et al., 2015; Compton et al., 2009; Gross et al., 2014). Nase vysledky tiez ukazali, ze
uvedené Stvorfaktorové rieSenie s paranoiditou je dobrym modelom pre pozorované
data a v porovnani s pdvodnym trojfaktorovym rieSenim vykazuje mensiu informac-
nu stratu. Porovnanie §tvorfaktorového modelu (4-F) s modifikovanym trojfaktoro-
vym rieSenim (3-F RE) vsak nie je jednozna¢né. Podobne ako v $tudii Barrona a kol.
(2015), vykazuje 4-F model z hl'adiska AIC o nieco lepSie vlastnosti nez 3-F RE mo-
del. Pri va¢Som zohl'adneni poZiadavky parsimonie (kritérium BIC) sa vSak trojfakto-
rova Struktura javi ako vhodnejSia pre nase data. Rozdiely v oboch kritériach su vsak
relativne malé, a preto je nutné model vyberat’ zo substantivneho hl'adiska. V pripade
Stvorfaktorového modelu pokladdme za problematicku diskrimina¢nu validitu faktora
paranoidita (PA) a negativneho faktora (NE). Tento problém vyplyva z apriornej Spe-
cifikdcie modelu, ktord vytvara vyrazny prienik medzi polozkami tychto dvoch fakto-
rov (faktor PA obsahuje iba jedint exkluzivnu polozku). Na druhy aspekt tohto prob-
1ému poukazuje skutocnost’, Ze faktory KP a PA v §tvorfaktorovom modeli vykazuju
vel'mi podobné vzt'ahy s ostatnymi dvoma faktormi (NE, DO). Tato podobnost’ moze
taktiez indikovat, Ze roz¢lenenie povodného kognitivne-personalneho faktoru v 3-F
modeli nemusi byt’ opravnené. Z uvedenych dovodov sa preto v stvislosti s SPQ-SK
priklaname k trojfaktorovému modelu merania. Pre lepSie porovnanie s vysledkami
predchéadzajucich $tadii sme v nasej praci zvolili faktorova analyzu na podklade skore
v jednotlivych subskéalach SPQ-SK. Nie je vSak vylucené, Ze analyza na podklade
dat z jednotlivych poloziek by mohla viest’ k inému vysledku (Chmielewski, Watson,
2008; Fonseca-Pedrero et al., 2014) a zostava tlohou nasledujucich skumani. Kon-
firmacné faktorové analyzy na urovni binarnych poloziek SPQ st tiez nevyhnutné
na posudenie vhodnosti pripadnej modifikacie nastroja, na ktora moze poukazovat
zistena lokalna zavislost’ medzi subskalami vzrahovacnost' a podozrievavost.

Vyskum individualnych rozdielov schizotypovej osobnosti indikuje, Ze jednotlivé
schizotypové ¢rty sa medzi muzmi a zenami mozu lisit. Doélezitym krokom pri ove-
rovani nastroja SPQ-SK preto bolo postudenie rodovych $pecifik a ich porovnanie
s vysledkami relevantnych $tadii. Pri skimani rodovych rozdielov sme pozorovali
Statisticky vyznamné rozdiely v strednej hodnote skore medzi muzmi a Zenami v pia-
tich subskalach (tab. 3). Analyzy indikovali, Ze v skimanom slovenskom stibore do-
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sahovali Zeny vyssiu socialnu tzkost' a mieru magického myslenia ako muzi. Muzi
mali na druhej strane tendenciu si viac pripisovat’ zvlastne az excentrické spravanie,
zuzenejsi afekt a absenciu blizkych priatel'ov. Rozdiel v strednej hodnote celkového
skore skaly SPQ-SK medzi zdravymi muzmi a zenami vyskumného vyberu vSak ne-
bol statisticky vyznamny. Tento pozorovany rodovy profil je do vel'kej miery konzis-
tentny s Raineho komparac¢nou stadiou (Raine, 1992), ktora identifikovala zvysent
pritomnost’ pozitivnych schizotypovych znakov (VZT, MAG) u zdravych zien a vys-
$iu mieru negativnych znakov (CHB a AFE) u zdravych muzov. Podobny vzorec ro-
dovych rozdielov popisujt aj Miller a Burns (1995). V neklinickej populécii mladych
dospelych zistili signifikantné rodové rozdiely v 6 subskalach SPQ. V zhode s nasimi
vysledkami tito autori uvadzaju, ze Zeny skorovali vyssie v socidlnej tizkosti a ma-
gickom mysleni, pricom muzi dosahovali vyssie skore v zvlastnom spravani, chybani
blizkych priatel'ov, ziZenom afekte a paranoji (resp. podozrievavosti). Napriek tomu,
ze aj v nasom vyskume muzi dosahovali v podozrievavosti vyssie skore, tento rozdiel
dosahoval iba marginalnu $tatisticku vyznamnost (p = 0,068).

Na druhej strane sme prostrednictvom analyzy invariancie merania nastroja SPQ-
-SK zistili, Ze $pecifikacia faktorového modelu je pre muzov a Zeny rovnaka. Vysledky
konfigura¢nej invariancie z hl'adiska rodovych rozdielov pre 3-F modifikovany model
su uspokojivé — muzi aj zeny v skimanom subore vnimali polozky SPQ rovnakym
sposobom, ¢o indikuje vhodnost’ pouzitia slovenskej verzie SPQ-SK u oboch pohlavi.
Okrem skutoc¢nosti, Ze z hl'adiska rodovych rozdielov je Struktira faktorov rovnaka,
bola podporena aj slaba invariancia merania pre SPQ. Tento vysledok naznacuje, Ze
faktorové sytenie manifestnych premennych je pre muzov a Zeny ekvivalentné. Silna
a striktnd invariancia merania nastrojom SPQ bola podporend iba parcialne. Tento
vysledok naznacuje, Ze pri pouZziti SPQ-SK vo vyskume je potrebné zohl'adiovat’ rod
ako kontrolntl premenntl. Sved¢i tiez o tom, Ze normy by mali byt vytvorené zvlast
pre muzov a Zeny. Pri tvorbe noriem bude tiez nutné presnejSie zohl'adnit” demogra-
ficku $truktru obyvatel'stva z hl'adiska veku a vzdelania.

ZAVER

Vzhl'adom na vysledky tohto vyskumu je $kdla SPQ-SK po psychometrickej stranke
vhodnou metddou na meranie schizotypovych ¢ft v beznej populacii. Predstavuje spo-
lahlivy skriningovy néstroj vo vyskume a praxi v oblasti psycholdgie a psychiatrie.
Pre pouzitie SPQ-SK v klinickej praxi je délezitou tlohou d’alSicho skimania uréenie
klinicky vyznamného (patologického) skore, o umozni pouzit’ SPQ-SK v diagnosti-
ke schizotypovej poruchy osobnosti.
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SUHRN

Ciel. Ciel'om prace bolo adaptovat’ jednu z naj-
pouzivanejsich metdd na stanovovanie schi-
zotypie — Schizotypovy osobnostny dotaznik
(Schizotypal Personality Questionnaire, SPQ) —
v slovenskych podmienkach a zistit’ jej zakladné
psychometrické vlastnosti (reliabilitu, latentna
Strukturu, rodové rozdiely a invarianciu mera-
nia) u zdravych dobrovolnikov.

Vyskumny vyber a metoda. Slovenski verziu
dotaznika (SPQ-SK) vyplnilo 267 respondentov
(120 muzov a 147 zien) s priemernym vekom
25,3 roka (SD = 5,5). SPQ pozostava zo 74 di-
chotomickych poloziek, ktoré su zaradené do
deviatich subskal.

Hypotéza. Testované a porovnavané boli kon-
kuren¢né modely latentnej Struktary SPQ — troj-
faktorovy a Stvorfaktorovy model.

Statisticka analyza. Rodové rozdiely boli po-
sudzované Welchovym t-testom. Vnutorna
konzistencia bola posudzovanad Cronbachovym
a ordinalnym koeficientom alfa. Konfirma¢na
faktorova analyza (CFA) bola vypocitana po-
mocou metédy maximalnej vierohodnosti. Pre
posudenie a porovnanie modelov bola vyuzitd
Statistika y*a indexy CFI, RMSEA, SRMR, AIC
a BIC. Invariancia merania bola overovana po-
mocou rozdielov v ¥*a CFI jednotlivych vnore-
nych modelov.

Vysledky. SPQ-SK preukazalo akceptovatel'nu
vnutorni konzistenciu. Muzi skoérovali v prie-
mere viac v dimenziach excentrické spravanie,
chybanie blizkych priatelov a zOzeny afekt,
zatial' ¢o zeny dosahovali vyssie skore v di-
menziach socidlna uzkost’ a magické myslenie.
Vysledky CFA preukazali ako najvhodnejsi troj-
faktorovy model. Tento model taktiez preukézal
konfiguraénu a slabu faktorovi invarianciu. Sil-
na a striktna invariancia vsak bola podporena
iba Ciastocne.

Limity. Vyskumny subor tvorili zdravi jedinci.
Pre stanovenie klinicky vyznamného skore je
potrebny d’alsi vyskum.
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