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자본시장에서 비재무 정보인 ESG(Environmental, Social, and Governance) 요인에 

대한 정책적, 실무적 관심이 지속해서 확대되고 있다. 특히, 과거 회계 부정 스캔들, 

글로벌 금융위기는 지배구조와 부도위험 간의 연관성을 제기하는 촉매제로 작용하였다. 

이러한 관점에서 과연 비재무 정보로써 지배구조가 기업의 부도 가능성에 어떻게 연관될 

수 있는지에 대한 평가가 필요한 시점이다. 본 연구는 지배구조 특성으로 소유-지배 

괴리도에 기초한 지배주주의 사적이익추구 유인에 주목하여, 동 특성이 부도위험에 미치는 

영향을 분석한다. 분석 결과, 소유-지배 괴리도의 확대는 부도거리로 측정된 부도위험을 

상승시키는 것으로 관찰된다. 더불어 지배주주가 50% 이상의 통제권을 보유하거나 직접 

지분을 보유하지 않은 경우, 이러한 결과는 더욱 강하게 확인된다. 저성장 기조하에서 한국 

기업들의 부도위험이 점진적으로 확대되는 가운데, 본 연구는 이러한 위험을 사전에 

관리하기 위한 대안으로 지배구조의 영향력을 실증적으로 제시하는 시사점을 갖는다.
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I. 서론

기업은 적극적인 위험관리를 통해 경영활동의 연속성을 안정적으로 유지해야 한다. 이

러한 목표하에서, 최근 자본시장에서 관심이 대두되고 있는 ESG(Environmental, 

Social, and Governance) 요인이 위험관리의 대안으로 주목받고 있다. 특히, 지배구조

(Governance)는 과거 기업의 회계 부정(예를 들어, 엔론(Enron), 월드컴(WorldCom)) 

스캔들, 글로벌 금융위기 등을 통해 경험적으로 확인된 바와 같이 부도위험과 밀접한 연관

성을 가질 것으로 평가되고 있다(Robinson, Robinson, and Sisneros 2012). 하지만 기

존 연구는 대개 영미권 국가에 대한 평가와 분석에 집중하고 있어 신흥국(emerging 

countries)을 아우르는 일반화된 결론을 도출하는 데 어려움이 있다. 더욱이 이들 국가와 

신흥국 간에는 지배구조상의 뚜렷한 차이가 관찰되기 때문에 이러한 어려움은 보다 두드

러질 수 있다. 신흥국은 집중된 소유구조하에 지배주주(controlling shareholder)가 존

재하며, 이에 따라 분산된 소유구조를 전제하는 영미권 국가와 다른 양상의 대리인문제가 

발생할 수 있다(Johnson, La Porta, Lopez-de-Silanes and Shleifer, 2000).1) 대표적

인 형태가 지배주주의 과도한 통제권 행사를 통한 터널링(tunneling) 현상이다. 이러한 현

상에는 계열사 간 부의 이전, 과도한 보상 지급, 채무보증 등과 같은 명시적 행태뿐만 아니

라, 과도한 위험 추구, 성장 기회 착취 등과 같은 암묵적 행태도 포함된다. 따라서 신흥국

의 지배구조상의 특수성을 고려하여 부도위험과의 연관성을 검증해 볼 필요성이 제기되지

만, 이러한 접근을 시도한 연구를 쉽게 찾기 힘들다. 

본 연구는 한국기업을 대상으로 지배주주의 소유-지배 괴리도(disparity between 

control rights and cash flow rights)와 부도위험(bankruptcy risk) 간의 관계를 실증 

분석한다. 소유-지배 괴리 현상은 소수의 지분을 바탕으로 과도한 통제권을 행사하는 소유

구조로 신흥국에서 빈번하게 관찰된다(La Porta, Lopez-de-Silanes and Shleifer 

1999). 이들 국가 내에는 다수의 기업집단(business group)이 존재하고 있는데, 지배주

1) 영미권 국가를 중심으로 한 대리인이론은 소유와 경영의 분리를 전제하여 경영자와 주주 
간 이해 상충의 문제에 주목한다. 하지만 신흥국은 소유권과 경영 통제권을 동시에 보유하
는 지배주주가 존재하므로, 지배주주와 소액주주 또는 지배주주와 채권자 등과 같은 새로운 
이해 상충의 문제가 나타날 수 있다(Shleifer and Vishny 1997).
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주는 비교적 적은 지분만으로 기업집단 전체를 통제하기 위해 계열사 간 상호 주식을 보유

하거나 피라미드 소유구조를 형성한다. 이러한 과정에서 소유-지배 괴리도가 발생 또는 확

대된다. 다수의 대리인이론은 소유-지배 괴리도가 지배주주의 사적이익추구 유인을 대리

할 수 있음을 주장한다(Grossman and Hart 1988; Harris and Raviv 1988). 이러한 소

유구조는 지배주주가 사적이익을 추구하더라도 금전적 손해를 감수해야 하지 않아도 되므

로 대리인문제를 조장할 수 있으며(Bebchuk, Kraakman, and Triantis 2000), 이러한 

문제는 소액주주, 채권자, 공급업체 등 다양한 기업의 이해관계자들의 부(wealth)를 훼손

할 수 있다. 

이론적으로 지배주주의 사적이익은 기업규모에 비례한다(Jensen and Meckling 

1976). 기업규모의 상승은 지배주주의 자원 활용의 재량권과 자본시장에서의 명성을 확대

하는 데 기여한다. 이러한 사적이익을 극대화하기 위해 지배주주는 수익성이 없는 투자안

에 과잉 투자할 유인을 보유한다. 이러한 유인은 소유-지배 괴리도와 밀접한 연관성을 가

질 것으로 예상된다. 높은 소유-지배 괴리도를 갖는 지배주주는 충분한 통제권을 확보함으

로써 사적이익추구를 위한 자의적인 의사결정을 유도하기가 쉬우며(참호구축 효과, 

entrenchment effect), 과잉투자로 인한 소유권(지분)의 가치 하락이라는 비용을 부담할 

가능성이 작다(유인 효과, incentive effect). 따라서 높은 소유-지배 괴리도를 갖는 기업

에서 지배주주는 적극적으로 과잉 투자할 것이며, 이에 따라 부도위험이 확대될 것으로 예

상된다. 이러한 행태는 지배주주를 제외한 여타 이해관계자들에게 어떤 금전적, 비금전적 

편익을 가져다주지 못하며, 오로지 이들이 부담하는 위험을 상승시켜 경영활동의 연속성

을 약화시킬 것이다.  

본 연구는 한국 기업을 연구표본으로 활용한다. 한국 기업에 대한 분석은 여러 측면에서 

소유-지배 괴리도와 부도위험 간의 관계를 검증하는데 효율적일 것으로 판단된다. 먼저, 

지배주주의 소유-지배 괴리 현상이 만연해 있으므로 일반화할 수 있는 다수 연구표본의 확

보가 가능하다. Cheong and Kim (2019)는 한국에서 지배주주 일가가 기업집단을 통제

하는 사례가 빈번함을 보고한다. Kim, Lim, and Sung (2007)은 한국의 지배주주(재벌 

총수) 일가들은 약 73.17%의 통제권(voting rights)을 행사하는 반면 약 12.33%의 소유

권(cash flow rights)만을 보유하고 있음을 확인한다. 이렇듯 한국에서는 소유-지배 괴리



6 보험금융연구 제33권 제4호

도가 일반적인 소유구조 행태이다. 둘째, 지배주주의 과도한 통제권 행사가 자본시장의 부

정적 평가와 연관되어 있다는 주장이 지속해서 제기되고 있다. Ducret and Isakov 

(2019)는 한국 기업의 주가수익비율(price-earnings ratio)이 여타 국가의 기업에 비해 

낮음을 보고하고, 이에 대한 원인으로 취약한 소유구조를 지적한다. 높은 통제권을 보유한 

지배주주는 친족 등용, 인수·합병 위협 방어 등 시장규율의 효율적인 작동을 저해시킬 수 

있다. 이는 단순히 소유-지배 괴리도가 특정 기업의 대리인문제뿐만 아니라, 자본시장의 

비효율성을 초래할 수 있음을 시사한다. 이러한 여러 현상을 고려할 때, 한국 기업은 대리

인이론에 기초한 소유-지배 괴리도의 부정적 기능을 전제하는 본 연구의 설정을 효과적으

로 뒷받침할 것으로 예상된다. 마지막으로, 한국 경제는 저성장 단계에 진입함과 동시에 

불안한 대내·외 경제 여건에 노출되어 있어 기업의 부도위험이 지속해서 상승하고 있다. 

한국은행의 자료에 따르면, 2018년 기준 전체 기업 중 약 35.2%가 영업활동을 통한 이익

으로 이자 비용조차도 충당하기 힘든 한계적 상황에 직면한 것으로 나타난다. 따라서 한국 

기업은 경제 전반에 부도위험에 대한 노출도(exposure)가 확대된 상황에서 이를 관리하

기 위한 대안을 평가하는 데 적합한 표본으로 판단된다. 

본 연구의 분석 기간은 2004년부터 2016년까지이며, 분석표본은 한국거래소 유가증권

시장 상장기업이다. 주요 변수로 부도위험은 Vassalou and Zing (2004), Bharath and 

Shumway (2008)에서 제안된 부도거리(distance to default)로 대용한다. 부도거리는 

자본구조, 주식가격의 변동성 등 기업의 내부적 경영행태, 자본시장 참여자의 불확실성에 

대한 평가와 기대에 기초하여 부도위험을 평가한다. 따라서 정보비대칭 등 자본시장의 마

찰적 요인이 부도위험 측정에 개입될 우려를 최소화할 수 있다는 장점이 있다. 소유-지배 

괴리도는 지배주주의 계열사 등을 통한 간접 지분이 전체 통제권(지배주주 일가 지분과 계

열사 지분의 합계)에서 차지하는 비중으로 측정한다. 주요 분석 결과로, 지배주주의 소유-

지배 괴리도의 확대는 유의미하게 부도거리를 축소(부도위험을 확대)하는 것으로 관찰된

다. 이러한 결과는 대안적 모형(Fama and MacBeth (1973) 회귀분석, Quantile 회귀분

석, 2단계 최소제곱법 등)을 설정하거나 주요 변수의 또 다른 대용치를 활용한 때에도 같

게 관찰되어 강건성을 갖는다. 한편 앞선 결과는 공익산업(utility industry)이나 지주회사

(holding company)를 제외하여 규제의 효과를 통제한 때도 같게 나타났다. 또한 소유-
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지배 괴리도와 부도위험의 관계는 글로벌 금융위기 이후 기간에서 더욱 강하게 관찰되었

다. 이는 해당 사건 이후 지배구조에 대한 우려가 확대되었기 때문으로 해석될 수 있으며, 

소유-지배 괴리도의 정보력이 유의미하게 상승하였음을 시사한다. 

본 연구는 주요 결과의 구체성과 엄밀성을 검토하기 위한 추가분석을 시행한다. 먼저, 

주요 결과가 구체적으로 어떤 지배주주의 행태와 연계되는지를 평가한다. 이론적으로 부

도위험의 상승은 크게 두 가지 요인, 부채 확대와 위험 추구에 기인한다. 투자자금의 제약

에 직면하는 지배주주는 자산규모의 확대를 위해 타인자본, 즉, 부채를 늘리려는 유인을 

보유한다. 주식 발행과 달리 부채의 확대는 통제권 희석의 문제를 발생시키지 않기 때문

에, 지배주주에게 선호될 것이다. 한편 위험과 수익의 상충관계하에서, 지배주주는 기업규

모의 확대를 위해 고위험을 추구할 수 있다. 과거 아시아 외환위기 이전 대규모 기업집단

(재벌)의 지배주주가 문어발식 그룹 확장을 위해 무분별한 인수·합병을 실행한 것이 대표

적이다. 부채 확대와 위험 추구는 지배주주에게 이득이 되지만, 부도위험이 확대되는 부작

용을 포함한다. 따라서 소유-지배 괴리도와 어떤 행태 간 연관성이 확인되는지를 파악함으

로써, 주요 결과가 실현되는 경로를 평가할 수 있다. 분석 결과, 소유-지배 괴리도의 확대

는 부채 규모와 주식수익률의 변동성으로 측정된 위험 추구 성향을 모두 상승시키는 것으

로 확인된다. 이는 지배주주가 사적이익추구를 위해 두 가지 행태를 동시에 보임으로써 부

도위험이 확대되고 있음을 시사한다. 

다음으로, 본 연구는 가설의 엄밀성을 검토하기 위해 소유구조 특성을 보다 세분화한 분

석을 시행한다. 앞서 언급한 바와 같이, 소유-지배 괴리도에 기초한 사적이익추구 유인은 

참호구축 효과와 유인 효과에 기인한다. 지배주주가 50% 이상의 통제권을 보유할 때 경영

권 위협에 기초한 시장규율에 노출될 가능성이 희박할 것이다. 이는 참호구축 효과가 극명

하게 실현되는 조건으로 이해될 수 있다. 한편 지배주주가 직접 지분을 전혀 보유하지 않

았을 때 오로지 사적이익을 통해 효용을 극대화할 유인만을 보유하게 될 것이다. 이는 유

인 효과가 명료하게 실현되는 조건으로 이해될 수 있다. 만일 이와 같은 두 가지 조건에서 

주요 결과가 더욱 강하게 관찰된다면, 참호구축 효과와 유인 효과에 기초한 본 연구의 추

론이 적절함을 확인시켜줄 것이다. 분석 결과, 두 가지 조건에서 소유-지배 괴리도와 부도

위험의 관계는 더욱 강화되는 것으로 관찰된다. 구체적으로, 두 가지 조건이 모두 충족된 
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상황에서 소유-지배 괴리도의 상승이 부도위험을 확대하는 영향력은 약 3배 증가하는 것

으로 확인된다.

본 연구의 결과는 두 가지 함의를 가질 것으로 예상된다. 먼저, 본 연구는 신용평가, 자

본비용 추정 등을 정교화하는데 소유구조 특성이 적극적으로 고려되어야 한다는 실무적 

함의를 제공한다. 일반적으로 부도위험 예측에는 재무 정보가 활용된다. 본 연구의 결과는 

비재무 정보인 소유-지배 괴리도에도 상당한 예측력이 존재함을 시사한다. 따라서 재무 정

보에 더하여 동 특성도 고려함으로써 신용등급 예측, 자본비용 평가 등에 있어 판별력과 

설명력을 개선할 수 있을 것으로 기대된다. 둘째, 본 연구의 결과는 소유-지배 괴리 현상의 

부정적 효과에 대한 실증적 논거로 활용될 수 있다. 이론적으로 소유-지배 괴리도의 부작

용에 대한 일관된 합의가 존재하지만, 과연 어떤 경로를 통해 실현되는지에 대한 직접적인 

논거는 부족한 실정이다. 본 연구는 이러한 학문적 공백을 메우는 데 활용될 것으로 기대

된다. 

본 연구의 구성은 다음과 같다. II 장에서는 기존 연구와 연구 가설을 논의한다. III 장에

서는 실증분석을 위한 표본, 변수와 분석방법론을, IV 장에서는 실증분석결과와 이에 대한 

해석을 제시한다. 마지막으로, V 장에서는 본 연구의 결론 및 시사점을 도출한다. 

II. 기존 문헌 및 가설 설정

1. 기존 문헌

Grossman and Hart (1988)은 1주당 1개 의결권(one share-one vote)을 벗어난 주

식의 존재가 무능한 경영진을 진입할 수 있게 하여 기업가치의 하락을 초래할 수 있음을 

제시한다. 무능한 경영진의 부는 주식가치(security benefit)와 사적이익(private 

benefit)으로 구성된다. 만일 1주당 1개 의결권을 벗어난 주식이 존재하는 경우 무능한 경

영진은 통제권 확보를 위해 오로지 이러한 주식만을 소유하면 된다. 따라서 이들은 무능한 

경영으로 인한 주식가치 하락을 적게 부담하고 사적이익을 적극적으로 확대할 수 있으므
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로, 기업을 인수한 유인을 가질 것이다. 반면, 소액주주는 사적이익을 누리지 못하기 때문

에, 오로지 주식가치 하락만을 부담하게 된다. 유사한 맥락에서, Harris and Raviv 

(1988)는 1주당 1개 의결권 원칙에 어긋나는 ‘cheap vote’의 존재가 인수 후 주식가치와 

경영진의 금전적 보상의 민감도를 낮춰 기업가치에 부정적인 영향을 미칠 수 있음을 주장

한다. Bebchuk, Kraakman, and Triantis (2000)는 소수 지분만을 보유하는 지배주주

가 존재하는 소유구조(controlling-minority structure)가 분산된 소유구조에 비해 다양

한 대리인비용을 발생시킬 수 있음을 주장한다. 이들은 Grossman and Hart (1988)과 

유사하게, 지배주주는 주식가치와 사적이익을, 소액주주는 오로지 주식가치만을 누리게 

됨을 전제한다. 투자의사 결정에 있어 지배주주는 투자안의 가치보다는 자신의 지분과 사

적이익을 고려하게 된다. 이때, 지분이 적으면 투자안의 가치가 낮더라도 사적이익이 큰 

투자안을 채택할 가능성이 확대된다. 이상의 이론적 논의들은 기업의 통제권을 보유한 지

배주주가 낮은 지분만을 소유하는 행태 즉, 소유-지배 괴리도의 확대가 궁극적으로 경영 

비효율성을 초래하여 기업의 연속성을 약화시킬 수 있음을 제시한다.

이론적 논의에 대한 실증적 논거는 신흥국을 중심으로 제기되고 있다. Joh (2003)은 한

국에서 아시아 외환위기(Asian financial crisis) 이전 소유-지배 괴리도가 높은 기업의 

수익성이 낮게 관찰되고 있음을 확인한다. 이를 근거로 지배주주 일가(controlling 

family)의 사적이익추구 유인이 경제위기의 원인으로 지목될 수 있음을 주장한다. 

Lemmon and Lin (2003)은 동아시아 국가를 대상으로, 외환위기 기간 높은 소유-지배 

괴리도를 갖는 기업이 그렇지 않은 기업에 비해 기업가치가 더 낮게 나타남을 확인한다. 

몇몇 연구들은 소유-지배 괴리도가 구체적으로 어떤 경로를 통해 기업가치를 훼손할 수 있

는지에 주목한다. Bae, Kang, and Kim (2002)는 소유-지배 괴리도가 큰 한국의 재벌 기

업집단에 주목하여 합병의 공시효과를 확인한다. 이들은 재벌기업의 공시효과가 그렇지 

않은 기업에 비해 낮음을 근거로, 지배주주가 기업규모 확대를 위한 합병을 통해 사적이익

을 추구하고 있음을 주장한다. Choi, Cho, and Sul (2014)는 한국 기업을 표본으로 높은 

소유-지배 괴리도를 갖는 기업에 대해 외국인 투자자가 투자를 꺼리고 있음을 확인한다. 

외국인 투자자가 투자에 대한 전문적 지식을 보유하며 상당한 경영상의 영향력을 행사할 

유인이 있다는 관점에서, 이러한 기업의 잠재적 대리인문제를 크게 우려하고 있음을 주장
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한다. 신흥국에서 소유-지배 괴리도의 효과를 검증하는 연구들이 존재하지만, 지금까지 부

도위험과의 연관성을 평가한 사례를 찾기 힘들다.

다양한 이해관계자와의 계약의 집합체(nexus of contracts)인 기업에서 부도위험 관리

는 경영활동의 연속성 유지는 물론 원활한 자금조달을 위해 필수적이다. 이에 따라 다양한 

재무 특성에 기초하여, 부도위험을 예측하기 위한 시도가 이루어져 왔다(Altman 1968). 

기존 연구는 지배구조가 수익성, 투자성향, 자본비용 등 다양한 부도위험의 예측 수단들에 

대한 영향력을 보유함을 주장한다(John, Litov, and Yeung 2008; Lin, Ma, Malatesta, 

Xuan 2011). 이를 바탕으로, 비재무 정보인 지배구조에는 부도위험의 예측에 있어 선행

적 효과가 포함될 수 있음을 유추할 수 있다. Liang, Lu, Tsai, and Shih (2016)은 대만 

기업을 표본으로 전통적 재무비율과 지배구조가 부도위험 예측에 미치는 효과를 검증한

다. 이들은 두 특성의 적절한 조합을 통해 최적의 부도위험 예측 모형이 도출됨을 주장한

다. 특히, 소유구조와 이사회 구조가 모형에 추가될 때 모형 설명력이 유의미하게 상승함

을 근거로 지배구조의 중요성을 강조한다. Bhojraj and Sengupta (2003)은 기관투자자 

지분과 사외이사 구성 비율의 상승이 채권수익률을 감소시키고, 신용등급을 개선할 수 있

음을 제안한다. 이들은 효율적인 지배구조가 대리인문제의 발생 가능성(agency risk)을 

낮추고, 정보의 불투명성(information risk)을 감소시키는 효과를 가짐을 주장한다. Fich 

and Slezak (2008)은 미국 기업을 대상으로 지배구조가 부도위험의 관리와 예측에 미치

는 효과를 실증적으로 확인한다. 이들은 이사회 규모가 작거나, 이사회 내 사외이사 구성 

비율이 높거나, 사내이사의 지분이 높은 기업에서 부도위험이 낮게 관찰됨을 보고한다. 이

에 대한 근거로, 이러한 유형의 지배구조가 효과적인 경영진 감시에 기여함을 주장한다. 

Robinson, Robinson, and Sisneros (2012)는 미국 기업을 대상으로 이사회 내 사외이

사 구성 비율과 파산 가능성 간의 관계를 실증적으로 확인한다. 이들은 양자 간 유의적인 

관계가 성립하지 않지만, 사외이사 지분이 낮은 경우 양(+)의 관계가, 높은 경우 음(-)의 

관계가 관찰됨을 보고한다. 이를 통해 소유구조가 지배구조와 부도위험 간의 관계에 중요

한 매개체로 작동하고 있음을 제안한다. Joe, Oh, and Park (2018)은 한국 기업을 표본

으로 소유-지배 괴리도가 높은 기업에서 배당성장 예측력이 개선됨을 제시한다. 이를 바탕

으로, 소유구조가 주식수익률의 예측력에 상당한 효과가 있음을 주장한다. 
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본 연구와 유사한 접근으로, Boubakri and Ghouma (2010), Lin, Ma, Malatesta, 

and Xuan (2011)은 소유-지배 괴리도의 상승이 채권 수익률에 양(+)의, 신용등급에 음

(-)의 영향력을 보임을 제시한다. 하지만 이들 연구의 결과를 신흥국에 일반화하는 데 한계

가 있다. Boubakri and Ghouma (2010)은 채권 발행기업에 국한한 분석을 수행하여, 

표본선정의 편의가 야기될 우려가 제기된다. 즉, 소유-지배 괴리도에 따라 채권 발행 여부

가 사전적으로 결정된다면, 기업 간 소유-지배 괴리도의 차이를 명확히 반영하기 힘든 구

조를 갖는다. 한편 Lin, Ma, Malatesta, and Xuan (2011)은 연구표본의 약 45%만이 가

족 지배 기업이며, 소유-지배 괴리도의 평균은 약 6.1% 수준으로 제시하는데, 이는 신흥

국(특히, 동아시아 국가)의 소유구조에 주목한 기존 연구와 상당한 차이를 보인다(Kim, 

Lim, and Sung 2007).

2. 가설 설정 

이론적으로 지배주주는 자신의 재량권과 명성을 강화하기 위한 목적으로 수익성이 없는 

투자안에 과잉 투자할 유인을 보유한다(Jensen and Meckling 1976). 이러한 유인이 실

현된다면 기업의 부도위험은 확대될 것이다. 소유-지배 괴리도는 크게 세 가지 측면에서 

이러한 유인이 실현될 가능성을 상승시킨다. 첫째, 금전적 유인의 부재(유인 효과)이다. 소

유-지배 괴리도의 확대는 비교적 낮은 지분만으로 상당한 통제권을 행사함을 의미한다. 따

라서 유인구조의 측면에서 지배주주는 과도한 위험 추구에 따른 잠재적 비용(지분가치의 

하락) 대비 사적이익 확대라는 편익을 더 크게 누릴 수 있음을 의미한다. 극단적으로 과잉

투자의 실패로 인해 기업이 파산되더라도 지배주주가 통제권만 보유할 뿐 지분을 보유하

지 않는다면 스스로 손해 볼 것이 전혀 없다. 둘째, 시장규율(market discipline)의 회피 

가능성(참호구축 효과)이다. 소유-지배 괴리도가 큰 기업에서 지배주주는 높은 통제권을 

행사한다. 이 때문에 기업경영권시장, 주주행동주의 등과 같은 외부 경영 통제장치에 의한 

경영권 교체 가능성이 희박하다(Bebchuk, Kraakman, and Triantis 2000). Stulz 

(1988)은 소유-경영자의 통제권이 특정 임계치를 초과할 때 경영권 방어 가능성이 상승하

여 사적이익추구 행태가 강화될 수 있음을 주장한다. 따라서 높은 소유-지배 괴리도를 보
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유한 지배주주는 외부로부터의 견제 없이 자신이 원하는 대로 사적이익을 추구할 수 있다. 

마지막으로, 기업집단에 대한 통제권 행사이다. 지배주주는 계열사 간 상호주식 보유, 피

라미드 소유구조 등을 통해 기업집단 내 전체 계열사들에 대한 통제권을 보유하는 것으로 

알려져 있다. 이를 전제로, 지배주주는 자신의 소유구조를 고려하여 선택적으로 특정 계열

사에서만 과잉투자를 실행하기 쉽다. 즉, 소유-지배 괴리도가 높은 기업에서는 사적이익추

구를 통해, 낮은 기업에서는 지분가치의 확대를 통해 자신의 투자 포트폴리오를 관리할 수 

있다. 정리하면, 높은 소유-지배 괴리도를 갖는 지배주주는 적극적인 위험 추구를 통해 사

적이익을 확대할 것으로 예상되며, 이는 필연적으로 부도위험을 상승시킬 것이다.

가설: 지배주주의 소유-지배 괴리도의 상승은 부도위험을 확대할 것이다.

III. 표본, 변수 및 분석자료 

1. 표본

본 연구는 한국거래소 유가증권시장 상장기업을 최초 표본으로 설정하며, 분석 기간은 

2004년부터 2016년이다. 이 중 금융·보험업 기업과 자본잠식 기업을 제외하고, 실증분석

을 위한 자료의 접근이 가능한 7,456개(766개 기업)를 최종 표본으로 설정한다. 소유구조

는 기업별 사업보고서, 신문 기사, 지분 변동 공시 등의 자료를 바탕으로 수작업을 통해 수

집된다. 수작업이 요구되는 이유는 기업의 실질적인 통제권을 보유한 지배주주(또는 지배

주주 일가)를 판별해야 하기 때문이다. 기존 연구는 최대주주의 지분에 기초하여 지배주주 

여부를 판단한다.2) 하지만 기업집단 내 계열사를 통한 간접적인 통제권 행사가 이루어지

는 한국에서 최대주주가 법인인 경우가 빈번하다. 따라서 이들을 지배주주로 인식하고 소

유-지배 괴리도를 측정할 경우, 현실을 호도할 우려가 제기된다. 이러한 현실을 고려하여, 

2) 기존 연구는 대개 직접 지분의 규모(10%, 20% 등)에 대한 자의적인 기준에 따라 지배주주
를 판별한다. 하지만 간접 지분을 통한 통제권 형성이 만연한 신흥국에서는 이러한 기준이 
현실적이지 않다. 가령, 지배주주 일가의 직접 지분이 약 5% 미만으로 보고되는 기업집단
이 다수 존재하지만, 이들은 그룹 전체에 대한 통제권을 행사한다. 
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본 연구는 지배주주를 판별하기 위해 먼저, 사업보고서의 ‘주주에 관한 사항’을 확인한다. 

한국의 경우 ‘최대주주와의 관계’를 통해 지배주주(본인), 친인척, 계열사 등에 관한 판단

이 가능하다. 이를 활용하더라도 지배주주가 판별되지 않으면 공정거래위원회(Fair 

Trade Commission)의 기업집단 포탈, 신문 기사, 공시자료 등을 추가로 활용한다. 다음

으로, 판별된 주체별 지분을 수작업으로 수집하며, 이는 공시된 사업보고서를 활용한다. 

기업의 재무 및 주식 정보는 FN-Guide database를 통해 추출하며, 대규모 기업집단 소

속 여부는 공정거래위원회의 기업집단 포탈을 통해 파악한다. 무위험수익률은 한국은행 

경제통계시스템에서 추출한다. 지분과 더미변수를 제외한 각 재무 변수들은 이상치 효과

를 통제하기 위해 상·하위 1%에서 극단치 조정(winzorization)을 실시하여 활용한다.

2. 변수

가. 소유-지배 괴리도

소유-지배 괴리도는 사실상 같은 경제적 이해를 갖는 지배주주 일가의 통제권과 소유권

의 차이에 기초하여 측정된다. 통제권은 지배주주, 친인척 및 계열사의 지분 합계로 측정

된다. 소유권은 지배주주와 친인척의 지분 합계로 측정된다. 계열사 지분은 상호출자, 피

라미드 소유구조 등을 통해 사실상 지배주주의 통제하에 있으므로 간접적으로 통제권을 

확대하는 대표적인 수단이다. 이러한 간접 지분의 행사는 지배주주의 금전적 편익과 연관

되지 않기 때문에 오로지 사적이익추구를 위한 수단으로만 고려된다. 

본 연구는 기존 연구를 참고하여 소유-지배 괴리도의 대용치로 두 가지 변수를 활용한다. 

먼저, 통제권에서 간접 지분(계열사 지분)이 차지하는 비중을 활용한다(DisparityRatio). 지

배주주는 사적이익추구를 통한 비금전적 편익을 얻지만, 이에 상응하여 지분가치 하락이라

는 비용을 부담해야 한다. 따라서 사적이익추구에 따른 비용 대비 편익을 평가해야만 더욱 

명료하게 지배주주의 유인을 명확히 반영할 수 있을 것이다. 동 변수는 통제권 중 지분가치

에 비례하는 금전적 편익에 대비한 사적이익의 상대적 규모를 반영한다. 하지만 이러한 변

수에는 사적이익의 절대적 규모를 반영하기 힘들다는 단점이 내재한다. 특히, 절대적 규모

는 통제권 행사의 용이성을 내포하기 때문에 사적이익추구 행태가 실현될 가능성과도 연
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관될 수 있다. 따라서 본 연구는 통제권과 소유권의 차이(DisparityLevel)를 보완적인 지표

로 활용하여 연구 결과의 강건성을 확인한다. 본 연구는 후반부에서 소유-지배 괴리도의 

효과를 가중하는 소유구조 특성을 고려한 분석을 시행한다. 이를 위해, 통제권이 50% 이

상인 기업의 경우 1의 값을 갖는 더미변수(Entrench)와 소유권이 0인 경우 1의 값을 갖는 

더미변수(Zero own)를 활용한다. 

나. 부도위험

본 연구는 부도위험의 대용치로 Merton (1974)에서 제안된 부도거리를 활용한다

(Vassalou and Zing 2004; Bharath and Shumway 2008). 본 연구는 Aktas, 

Karampatsas, Petmezas, and Servaes (2015)의 정의에 따라 아래 식 (1)을 통해 부도

거리를 추정한다(Distance to default). 

Distance to default = [Ln (V/F) + EP + Rbill-0.5*σ2
v ] / σv                       (1)

여기서, V는 기업의 자산가치이며, 이는 자기자본의 시장가치(E)와 부채의 장부가치(F) 

합계로 계산된다. 부채의 장부가치는 단기부채와 장기부채의 1/2을 합한 값으로 산출한

다. EP(Equity Premium)은 주식 프리미엄을 의미하며, 0.06으로 설정한다(Campbell, 

Hilscher, and Szilagyi 2008). Rbill은 단기국채(treasury bill) 수익률이다. σv는 자산가

치의 변동성이다. 이는 과거 1년간 일별 주식수익률의 표준편차(σE)에 자기자본의 구성 비

율(E/(E+F))을 곱하여 계산된다. 추정된 부도거리가 길다는 것은 부도위험이 낮음을 의미

한다.3) 

다. 기타 변수

본 연구는 누락변수의 편의(omitted variable bias)에 기인한 내생성 문제를 최소화하

기 위해 다양한 통제변수를 모형에 포함한다. 먼저, 기업규모 효과의 통제를 위해 총자산

3) 부도위험의 또 다른 대용치로 Altman (1968)의 Z-score와 Altman, Eom, and Kim 
(1995)의 K-score를 활용한 분석결과도 보고된 결과와 대동소이하게 나타난다.
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에 자연로그를 취한 값을 모형에 포함한다(Size). 부채비율은 현재의 부도위험 수준, 외부 

자금조달 여력과 연관되어 미래의 부도위험에 영향을 미칠 수 있다. 따라서 자기자본 대비 

부채를 모형에 추가한다(Leverage). 기업의 높은 수익성은 내부 자금 여력을 확대해 부도

위험을 축소하는데 기여할 수 있다. 이러한 효과를 고려하여, 총자산 대비 당기순이익을 

모형에 포함한다(ROA). 기업에 대한 자본시장 참여자의 평가 수준은 자금조달의 용이성, 

성장 가능성 등을 반영하므로, 부도위험과 연관될 수 있다. 따라서 자기자본의 시장가치 

대비 장부가치를 모형에 추가한다(MTB). 기업 업력은 성장 단계를 내포한다. 신생 기업의 

경우 안정적인 사업 기반이 구축되지 않아 부도위험이 가중될 수 있다. 기업 업력은 기업 

나이에 자연로그를 취한 값으로 계산된다(Age). 

배당은 기업의 내부 자금이 외부로 이전되기 때문에 단기 부도위험을 확대할 수 있다. 

반면 배당금을 지급한다는 것은 내부적으로 안정적 자금 여력이 뒷받침되어 부도위험이 

낮음을 신호하기도 한다. 본 연구는 배당정책의 대용치로 자기자본 대비 배당액을 활용한

다(Dividend). 기업은 적극적인 투자지출을 통해 미래 성장동력을 마련해야 하며, 이는 

경영활동의 연속성 확대에 기여한다. 하지만 과도한 투자지출은 오히려 단기 부도위험을 

상승시킬 수 있다. 투자지출의 대용치로 자본지출과 R&D 비용의 합계를 총자산으로 나눈 

값을 모형에 추가한다(Investment). 유동성은 외생적 충격이 발생할 때 이에 대한 대응능

력을 의미한다. 따라서 기업의 단기 부도위험과 직접적인 연관성을 갖는다. 유동성의 대용

치로 총자산 대비 유동자산을 모형에 포함한다(Liquidity). 기업의 현금 보유는 내부 자금 

융통의 유연성을 확대함으로써 부도위험을 축소할 수 있다. 이러한 효과를 고려하여, 총자

산 대비 현금 및 현금등가물을 모형에 추가한다(Cash). 기업의 경영활동에 수반된 경영위

험을 통제하기 위해 과거 5년간 ROA의 표준편차(S.D. ROA)를 모형에 포함한다. 기업의 

성장동력 확보는 부도위험을 축소하는 데 기여할 수 있다. 반면 높은 성장성이 과도한 위

험 추구 행태의 결과물일 가능성도 있다. 따라서 과거 5년간 매출액 성장률의 평균을 모형

에 포함한다(Growth). 

잉여현금흐름의 상승은 경영자가 융통할 수 있는 자금 규모를 확대해 과잉투자 가능성

을 가중한다(Jensen 1986). 이러한 과잉투자는 기업의 부도위험을 확대하므로, 잉여현금

흐름은 부도위험과 연관될 수 있다. 잉여현금흐름은 영업이익에서 이자 비용, 배당액, 법인
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세를 차감한 값을 총자산으로 나누어 계산된다(FCF). 경영자는 재량적 발생액(managerial 

accruals)을 통해 자의적으로 이익 수준을 조정할 수 있다(Almeida, Park, 

Subrahmanyam and Wolfenzon 2011). 회계 부정 스캔들의 사례에서 확인할 수 있듯

이, 이러한 정보은닉 행태로 인해 축적된 부정적 정보가 일시에 공개될 때 기업은 파산에 이

를 수 있다. 재량적 발생액은 총자산 대비 영업활동에서의 현금흐름과 총자산 대비 당기순

이익의 차이에 절댓값을 취한 값으로 계산된다(Accruals). 외국인 투자자는 전문적 투자 능

력을 보유하며, 높은 지분을 바탕으로 경영자를 적극적으로 감시하는 주체로 활동한다. 따

라서 경영자를 효과적으로 견제하고 과잉투자를 미리 방지함으로써 부도위험을 축소할 수 

있다. 이러한 효과를 고려하여, 외국인 투자자 지분 합계를 모형에 추가한다(Foreign).  

본 연구는 소유-지배 괴리도와 부도위험 간의 역의 인과관계에 기초한 내생성 문제를 

통제하기 위해 2단계 최소제곱법(2 stage least square)을 대안적 모형으로 활용한다. 이

를 위한 도구 변수로 공정거래위원회가 지정한 대규모 기업집단 소속 여부 더미변수를 활

용한다(Chaebol). 한국의 대규모 기업집단은 흔히, 재벌이라 명명된다. 재벌은 다수의 계

열사를 보유하므로, 순환출자, 피라미드식 소유구조 등을 바탕으로 지배주주가 소유-지배 

괴리도를 확대하기 쉽다. 이 때문에 정부 기관에서는 이들을 매년 지정하여 강화된 규제를 

적용한다. 이러한 외생성은 도구 변수로써의 적정성을 뒷받침한다. 앞서 언급한 바와 같

이, 본 연구는 후반부에서 소유-지배 괴리도와 부도위험 간의 관계의 경로를 평가한다. 이

를 위해 총자산 대비 부채(Debt-asset)와 산업 조정4) 연간 일별 주식수익률의 표준편차를 

활용한다(Volatility). 

3. 방법론

본 연구는 다변량 OLS(Ordinary Least Square) 회귀분석을 통해 소유-지배 괴리도와 

부도위험의 관계를 검증한다. 부도위험과 독립변수 간의 시차(time-lag) 관계를 고려하여 

모든 독립변수는 1기 이전의 값을 모형에 포함한다. 패널자료의 형태를 보이는 본 연구의 

표본의 특성상 회귀분석의 추정 결과에 통계적 오류가 개입될 가능성이 존재한다. 이를 최

소화하기 위해 robust standard error를 통해 추정 계수의 통계적 유의성을 검증한다. 부

4) 산업 조정을 위해 한국표준산업분류(Korea industry classification code) 3자리를 활용한다.
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도위험의 시계열적 변화, 산업적 차이를 고려하여, 연도 더미변수(Year effect, η)와 산업 

더미변수(Industry effect, λ)를 모형에 추가한다. 주요 실증분석 모형은 아래 식 (2)와 같

으며, 각 변수의 정의는 <Appendix>와 같다.

Bankruptcy riskit+1=β0+β1*Disparityit+β2*Sizeit+β3*Leverageit+β4*ROAit

                +β5*MTBit+β6*Ageit+β7*Dividendit+β8*Investmentit

                +β9*Liquidityit+β10*Cashit+β11*S.D. ROAit

                +β12*Growthit+β13*FCFit+β14*Accrualsit

                +β15*Foreignit+ηt+λj+εit                                                     (2)

[Where, i는 기업, t는 연도, j는 산업을 의미하며, Disparity = Disparityratio, 

DisparityLevel / Bankruptcy risk = Distance to default]

본 연구는 모형 선택에 따른 추정 결과의 강건성 검증을 위해 Fama and MacBeth 

(1973)에서 제안된 회귀분석, 기업-연도 수준의 clustered standard error의 활용, 

Quantile 회귀분석과 2단계 최소제곱법을 추가로 활용한다. 

Ⅳ. 실증분석결과 

1. 기술통계량, 상관관계와 차이 검증

<Table 1>은 실증분석에 활용될 변수의 기술 통계량을 제시한다. 부도거리(Distance 

to default)의 평균은 4.4854로 관찰된다. 지배주주의 소유-지배 괴리도의 대용치로, 

DisparityRatio의 평균은 0.3483으로 관찰된다. 이는 통제권 중 약 35%가 간접 지분을 통

해 행사되고 있음을 시사한다. DisparityLevel의 평균은 0.1536으로 관찰된다. Entrench

의 평균은 0.2936으로 관찰되는데, 이는 지배주주가 통제권을 50% 이상 확보한 기업이 

전체 표본의 약 29%로 나타남을 의미한다. 기존 연구의 주장과 같게, 지배주주는 과도한 
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Variables N Mean Median STD.DEV Max Min

Distance to default 7,456 4.4854 3.9806 2.2869 13.8321 1.3532

DisparityRatio 7,456 0.3483 0.1180 0.4012 1.0000 0.0000

DisparityLevel 7,456 0.1536 0.0445 0.2008 1.0000 0.0000

Entrench 7,456 0.2936 0.0000 0.4554 1.0000 0.0000

Zero own 7,456 0.1568 0.0000 0.3636 1.0000 0.0000

Size 7,456 19.6720 19.4088 1.5064 23.9695 16.8541

Leverage 7,456 1.1479 0.7794 1.3308 8.8857 0.0297

ROA 7,456 0.0188 0.0302 0.0926 0.1985 -0.4717

MTB 7,456 1.2144 0.8433 1.1800 7.3780 0.1774

Age 7,456 3.4459 3.6376 0.7144 4.4188 0.6931

Dividend 7,456 0.0139 0.0101 0.0167 0.0926 0.0000

Investment 7,456 0.0480 0.0318 0.0497 0.2493 0.0000

Liquidity 7,456 0.4255 0.4248 0.1836 0.8418 0.0181

Cash 7,454 0.0545 0.0355 0.0578 0.2885 0.0002

S.D. ROA 6,859 0.0498 0.0306 0.0628 0.4254 0.0040

Growth 7,088 0.0904 0.0710 0.1664 1.0701 -0.2546

FCF 7,456 0.0058 0.0103 0.0585 0.1391 -0.2571

Accruals 7,456 0.0620 0.0408 0.0719 0.4462 0.0006

Foreign 7,456 0.1039 0.0382 0.1459 0.9411 0.0000

Chaebol 7,456 0.2292 0.0000 0.4204 1.0000 0.0000

Debt-asset 7,456 0.4338 0.4356 0.2098 0.9627 0.0263

Volatility 7,372 -0.0042 -0.0119 0.1375 0.4439 -0.2817

통제권을 행사하고 있으며, 이는 기업경영권시장, 경영자노동시장의 효율성을 저해시키는 

주된 원인으로 지목될 수 있다. Zero own의 평균은 0.1568로 나타난다. 이는 지배주주가 

직접 지분(소유권)을 전혀 보유하지 않은 기업이 전체 표본의 약 16%가량임을 시사한다. 

여타 변수의 경우 눈에 띄는 이상치가 관찰되지 않아 통계적 추정에 있어 큰 문제가 없음

을 확인할 수 있다. 

<Table 1> Summary statistics

  This table shows the summary statistics of variables. The definition of variables is 

presented in <Appendix>.

<Table 2>는 변수 간 상관관계를 제시한다. 소유-지배 괴리도와 부도위험 간에는 유의

적인 음(-)의 상관관계가 확인된다. 즉, 소유-지배 괴리도가 높은 기업에서는 부도거리



지배주주의 사적이익추구 유인과 기업의 부도 가능성: 소유-지배 괴리도와 부도거리의 관계 19

(Distance to default)가 짧아지거나 부도확률이 확대되는 효과가 나타남을 시사한다. 이

는 본 연구의 가설을 지지하는 결과로 해석된다. Entrench와 부도거리 간에는 유의한 양

(+)의 상관관계가 확인된다. 이는 지배주주가 50%를 넘는 통제권을 행사할 때 부도위험이 

축소됨을 시사한다. 하지만 이러한 효과에 소유-지배 괴리도의 영향력이 개입될 때 어떤 

행태가 관찰되는지에 대해서는 추가 분석이 요구된다. Zero own과 부도거리 간에는 유의

한 음(-)의 상관관계가 확인된다. 이는 지배주주 자신의 금전적 보상과 무관한 기업에서 높

은 부도위험이 관찰됨을 시사한다.

부도거리와 Debt-asset 간에는 유의한 음(-)의 상관관계가 확인되는데, 이는 부채의 규

모 확대가 부도위험 상승의 주된 경로로 작용할 것이라는 본 연구의 추론을 뒷받침한다. 

부도거리와 Volatility 간에도 유의한 음(-)의 상관관계가 확인된다. 이는 사적이익 확대를 

위한 과잉투자가 부도위험을 확대할 것이라는 추론의 적정성을 확인시켜 준다. 도구 변수

인 대규모 기업집단 소속 여부(Chaebol)와 소유-지배 괴리도 간에는 유의한 양(+)의 상관

관계가 확인된다. 한편, 앞서 논의한 통제변수는 대체로 부도거리와 유의한 상관관계가 관

찰된다. 독립변수 간에는 눈에 띌 만큼 높은 상관관계가 확인되지 않아 다중공선성에 대한 

우려가 크지 않음을 확인할 수 있다.
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<Table 3>은 소유-지배 괴리도에 따른 부도위험의 차이를 검증한 결과를 제시한다. 이

를 위해 먼저, DisparityRatio를 0.2 단위로 5개 구간으로 나누어 각 구간에서 부도위험 대

용치의 평균을 계산한다. 다음으로, DisparityRatio가 가장 높은 구간과 가장 낮은 구간 간 

부도위험 차이의 통계적 유의성을 검증한다. DisparityRatio가 가장 낮은 구간(0.0 이상 

0.2 미만)에는 가장 많은 표본이 포함된 것으로 관찰된다(4,039개). 하지만 구간별로 충분

한 표본이 확보된 것으로 나타나, 소유-지배 괴리도의 차이를 분석 결과에 반영하는 데 큰 

어려움이 없음을 확인할 수 있다. 눈에 띄는 점은 DisparityRatio가 가장 높은 구간(0.8 이

상 1.0 이하)에 속한 표본이 1,733개가 된다는 것이다. 이는 소수의 직접 지분을 소유한 

지배주주가 계열사 지분을 통해 높은 통제권을 행사하는 사례가 빈번함을 시사한다. 정리

하면, 한국에서는 소유-지배 괴리도가 일반적인 소유구조 행태로 인식될 수 있으며, 기업 

간 차이도 상당한 것으로 나타난다. DisparityRatio가 가장 높은 구간의 부도거리 평균은 

4.2702, 가장 낮은 구간의 경우 4.5911로 관찰된다. 두 수치 간 차이는 1% 수준에서 유의

한 것으로 나타났다. 특히, DisparityRatio의 구간이 점차 상승할수록 부도거리는 단조 감

소하고 있음을 확인할 수 있다. 이는 소유-지배 괴리도와 부도위험 간에 명확한 선형관계

가 성립하고 있음을 시사한다. 이를 통해 높은 소유-지배 괴리도가 부도위험 확대의 주요

한 원인으로 작용할 수 있음을 추론할 수 있으며, 본 연구의 가설과 일치한다. 

<Table 3> Difference of bankruptcy risk depending on the ownership-control disparity 

  This table shows the difference in the bankruptcy risk depending on the 

ownership-control disparity. We divide the sample into five groups based on the level 

of ownership-control disparity and compare the bankruptcy risk between each group. 

The definition of variables is presented in <Appendix>. ***, **, * denotes the statistical 

significance at 1%, 5%, 10%, respectively. 

Range/variables
Distance to default

N Mean

(A) 0.0<= DisparityRatio<0.2 4,039 4.5911

0.2<= DisparityRatio <0.4 549 4.5455

0.4<= DisparityRatio <0.6 625 4.4891

0.6<= DisparityRatio <0.8 510 4.3111

(B) 0.8<= DisparityRatio =<1.0 1,733 4.2702

Difference test
((A)-(B))

t-test 0.0000***

Wilcoxon ranked sum test 0.0000***
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2. 회귀분석결과

가. 주요 결과

<Table 4>는 소유-지배 괴리도가 부도거리(Distance to default)에 미치는 효과에 대

한 다변량 분석 결과를 제시한다. Model (1)은 OLS 회귀분석 결과이다. DisparityRatio의 

추정 계수는 1% 수준에서 유의적인 음(-)의 값을 갖는 것으로 나타난다. 이는 소유-지배 

괴리도가 높은 기업이 짧은 부도거리를 가져 부도위험이 확대됨을 시사한다. 따라서 본 연

구의 가설을 지지한다. 이는 앞서 추론한 바와 같이, 소유-지배 괴리도에 기인한 지배주주

의 사적이익추구 유인의 확대가 과도한 위험 추구를 통해 기업의 여러 이해관계자의 부를 

훼손할 수 있음을 시사한다. 더불어 기업의 파산확률을 예측하는 데 소유-지배 괴리도가 

설명력을 가짐을 의미한다. 

Model (2)-(4)는 대안적 모형을 활용하여 소유-지배 괴리도와 부도거리 간의 관계를 

검증한 결과이다. Fama and MacBeth (1973)의 회귀분석은 패널자료의 활용 시 발생할 

수 있는 이분산성과 자기상관의 문제를 효과적으로 통제하는 것으로 알려져 있다. Model 

(2)는 이러한 방법론을 적용한 결과이며, 소유-지배 괴리도의 추정 계수는 Model (1)과 같

게 유의한 음(-)의 값을 갖는다. Model (3)은 기업-연도 수준의 clustered standard 

error를 통해 OLS 회귀분석의 통계적 오류 가능성을 통제한 결과를 제시하며, Model (1)

과 같게 DisparityRatio의 추정 계수는 유의한 음(-)의 값으로 확인된다. Model (4)는 주요 

변수가 정규분포에서 벗어날 가능성을 고려하여 Quantile 회귀분석을 실시한 결과이다. 

이러한 모형하에서도 소유-지배 괴리도는 부도거리에 유의한 음(-)의 영향력을 갖는 것으

로 나타난다.

Model (5)와 (6)은 소유-지배 괴리도와 부도거리 간 역의 인과관계에 기초한 내생성 문

제를 통제하기 위한 대안으로 2단계 최소제곱법을 적용한 결과이다. Model (1)은 1단계 

추정 결과를 제시하는데, 도구 변수인 Chaebol의 추정 계수는 유의한 양(+)의 값을 갖는

다. 이러한 결과는 이론적 예상과 같은 방향성을 가질 뿐만 아니라, 추정 계수의 t값이 3.3 

이상으로 통계적으로 충분한 설명력을 보유하여 도구 변수로써 적정성을 확인시켜 준다. 

Model (6)은 2단계 추정 결과를 제시한다. 추정된 DisparityRatio의 추정 계수는 유의한 
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음(-)의 값을 갖는다. 이는 내생성 문제를 통제하고도 본 연구의 가설이 강건성 있게 지지

가 될 수 있음을 의미한다.

Model (7)은 소유-지배 괴리도의 절대적 규모의 차이를 반영하는 변수(DisparityLevel)

를 활용한 분석 결과를 제시한다. DisparityLevel의 추정 계수는 유의한 음(-)의 값을 가져, 

본 연구의 가설을 지지하는 결과가 확인된다. 

통제변수의 통계적 유의성은 모형별로 다소 다르다. 따라서 모든 모형에서 공통적인 방

향성과 유의성이 확인되는 변수들을 중심으로 설명한다. 부채비율(Leverage)은 모든 모형

에서 유의적인 음(-)의 영향력이 확인된다. 이는 이론적으로 추론된 바와 같이, 부채의 확

대가 파산 가능성을 확대함과 동시에 자금조달 여력을 감소시켜 부도거리를 축소함을 시

사한다. 배당(Dividend)의 추정 계수는 유의적인 양(+)의 값을 갖는다. 이는 배당을 적극

적으로 지급하는 기업이 충분한 내부 자금 여력을 보유한다는 일종의 신호 효과로 인해 부

도위험이 축소되고 있음을 의미한다. 투자지출(Investment)의 추정 계수는 유의적인 음

(-)의 값이 확인된다. 일반적으로 지배주주의 과도한 위험 추구 행태는 과잉투자와 연관된

다. 따라서 이러한 결과는 지배주주의 사적이익추구 행태의 경로로 풀이될 수 있다. 경영

위험(S.D. ROA)의 추정 계수는 유의적인 음(-)의 값을 갖는데, 경영활동 전반에 불확실성

이 큰 기업일수록 자연히 부도위험이 확대되는 직관적인 해석이 가능하다. 성장성

(Growth)의 추정 계수는 유의한 음(-)의 값을 갖는다. 높은 성장성이 과도한 위험 추구 행

태에 기인하여 부도위험이 확대될 수 있다고 해석할 수 있다. 마지막으로, 외국인 지분율

(Foreign)의 추정 계수는 유의적인 양(+)의 값을 갖는다. 이는 외국인 투자자의 적극적인 

감시효과로 경영활동의 연속성이 확대되고 있음을 시사한다.
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나. 소표본 분석결과

본 연구는 분석 결과의 현실성을 강화하기 위해 소표본(sub-sample)을 활용한 분석을 

추가로 시행한다. 종속변수는 부도거리(Distance to default)이다. <Table 5>의 Model 

(1)과 (2)는 규제산업과 지주회사를 제외한 표본을 활용한 분석 결과이다. 한국에서 규제

산업은 대개 국영화되어 있어 지배주주가 존재치 않는다. 따라서 이들 기업에서 지배주주

가 소유구조에 기초하여 자의적인 경영의사결정을 유도할 것이라는 추론을 현실적이지 않

다. 지주회사는 단순히 계열사를 지배하기 위해 설립된 조직의 형태로, 실질적인 경영활동

이 이루어지지 않는다. 자연히 지배주주가 이들을 통해 사적이익을 추구할 것이라는 추론

역시 현실적이지 않다. 따라서 이들을 제외한 표본은 지배주주의 소유구조에 기초한 사적

이익 극대화 유인을 보다 명확히 반영하기 위한 접근으로 이해될 수 있다. 두 모형에서 소

유-지배 괴리도의 대용치의 추정 계수는 유의적인 음(-)의 값을 가져 주요 결과의 강건성

을 확인시켜 준다. 

한편, 앞서 서론에서 언급한 바와 같이, 글로벌 금융위기는 지배구조와 부도위험 간 관

계에 대한 정책적, 실무적 관심을 확대하는 중요한 외생적 충격으로 인식된다. 따라서 이

러한 충격이 실제로 발생하였는지를 확인할 필요가 있다. 만일 금융위기 이후 소유-지배 

괴리도가 부도위험에 미치는 영향력이 확대되었다면, 자본시장의 참여자들이 외생적 충격

을 중대하게 인식하고 있음을 확인시켜 줄 것이다. Model (3)과 (4)는 금융위기 이후 표본

을 분석에 활용한 결과이다. 소유-지배 괴리도의 추정 계수는 유의한 음(-)의 값을 가져 주

요 결과와 같게 나타난다. 반면 금융위기 이전 표본을 활용한 Model (5)와 (6)에서는 소유

-지배 괴리도의 추정 계수가 유의적이지 않다. 따라서 글로벌 금융위기가 지배구조와 부도

위험 간의 관계를 촉발하는 충격으로 인식되었음을 확인할 수 있다. 또한 이러한 결과는 

지배구조의 중요성이 주목받은 전환기 이후 소유-지배 괴리도의 부도위험 예측에 대한 정

보력이 확대되었음을 의미한다. 
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Variables/
Models

Model (1) Model (2) Model (3) Model (4) Model (5) Model (6)

Excluding utility industry 
or holding company

Global financial crisis

After Before 

Intercept
1.5200*** 1.6333*** 3.7718*** 3.9001*** 1.2228 1.1803

[3.15] [3.38] [6.43] [6.65] [1.27] [1.23]

DisparityRatio

-0.2437*** -0.2969*** 0.0304

[-4.39] [-4.47] [0.27]

DisparityLevel

-0.2993*** -0.3523*** 0.1670

[-2.74] [-2.73] [0.68]

Size
0.0819*** 0.0757*** 0.0241 0.0179 0.0608 0.0609

[4.23] [3.92] [1.02] [0.76] [1.48] [1.50]

Leverage
-0.1952*** -0.1973*** -0.2291*** -0.2328*** -0.3808*** -0.3813***

[-7.23] [-7.30] [-7.20] [-7.29] [-7.22] [-7.22]

ROA
0.3221 0.3703 0.6560 0.7246 0.1568 0.1322

[0.70] [0.80] [1.19] [1.30] [0.19] [0.16]

MTB
-0.0698*** -0.0708*** -0.0933*** -0.0940*** -0.0556 -0.0551

[-2.87] [-2.90] [-3.15] [-3.16] [-1.09] [-1.08]

Age
0.1157*** 0.1137*** -0.0766 -0.0784 0.0868 0.0918

[2.77] [2.71] [-1.42] [-1.45] [0.87] [0.92]

Dividend
26.3609*** 26.4276*** 28.0683*** 28.2086*** 21.6724*** 21.6090***

[12.89] [12.88] [11.68] [11.70] [5.54] [5.51]

Investment
-0.8384* -0.8512* -2.9710*** -3.0200*** -1.5544* -1.5369*

[-1.93] [-1.95] [-5.65] [-5.73] [-1.83] [-1.82]

Liquidity
0.3758** 0.3729** -0.3970** -0.4110** -0.2262 -0.2144

[2.26] [2.23] [-2.02] [-2.08] [-0.73] [-0.69]

Cash
0.6825 0.6609 -0.0539 -0.0939 1.5395* 1.5352*

[1.49] [1.44] [-0.10] [-0.17] [1.74] [1.74]

S.D. ROA
-3.0702*** -3.1668*** -2.2842*** -2.3719*** -2.5085*** -2.5204***

[-9.05] [-9.36] [-4.59] [-4.76] [-3.68] [-3.71]

Growth
-0.8168*** -0.8202*** -0.6073*** -0.6156*** -0.7182** -0.7181**

[-5.71] [-5.71] [-3.06] [-3.10] [-2.33] [-2.33]

<Table 5> Sub-sample analysis

  This table shows the effect of ownership-control disparity on the bankruptcy risk, 

using the sub-sample. The definition of variables is presented in <Appendix>. Industry 

effect and year effect are the industry dummy variable and year dummy variable, 

respectively. Numbers in bracket are z-statistic calculated by the robust standard 

error. ***, **, * denotes the statistical significance at 1%, 5%, 10%, respectively. 
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FCF
0.6135 0.6489 0.5345 0.5785 1.6738 1.7144

[0.94] [0.99] [0.67] [0.72] [1.58] [1.61]

Accruals
-0.4571 -0.4565 -0.2652 -0.2563 -0.2416 -0.2372

[-1.24] [-1.24] [-0.61] [-0.59] [-0.32] [-0.31]

Foreign
2.3602*** 2.3208*** 2.7581*** 2.7066*** 2.0482*** 2.0404***

[10.61] [10.46] [9.88] [9.72] [5.31] [5.27]

Industry effect Included Included Included Included Included Included

Year effect Included Included Included Included Included Included

N 6,079 6,079 5,349 5,349 1,491 1,491

R2 0.331 0.330 0.347 0.345 0.334 0.334

다. 주요 결과의 경로

본 연구는 부도위험 확대와 연관되는 경영행태와 소유-지배 괴리도 간의 연관성을 확인

한다. 이를 통해 본 연구의 주요 결과가 과연 어떤 지배주주의 경영행태와 연관되는지를 

파악함으로써 경로를 평가할 수 있을 것으로 기대된다. 본 연구는 부채 확대와 위험 추구

가 부도위험을 확대할 것으로 판단한다. <Table 6>의 Model (1)과 (2)는 총자산 대비 부

채 비율(Debt-asset)을 종속변수로 활용한 분석 결과이다. 소유-지배 괴리도의 추정 계수

는 유의적인 양(+)의 값을 갖는다. 이는 지배주주가 높은 소유-지배 괴리도를 바탕으로 통

제권을 행사하는 기업에서 부채비율이 확대되고 있음을 의미한다. 이러한 결과를 바탕으

로 지배주주의 두 가지 행태에 대한 추론이 가능하다. 먼저, 과거 아시아 외환위기의 전개 

과정에서 확인된 바와 같이, 지배주주는 차입경영을 통해 자신의 통제권을 확대하고 있다. 

둘째, 주식 발행을 통한 자금조달은 통제권(또는 지분권)을 희석할 우려가 존재하기 때문

에, 지배주주는 부채를 활용하여 자산 규모를 확대하는 행태를 보인다. 이러한 두 가지 행

태는 궁극적으로 부도위험을 확대하기 때문에 부정적으로 평가될 수 있다. Model (3)과 

(4)는 산업 조정 연간 일별 주식수익률의 표준편차(Volatility)를 종속변수로 활용한 분석 

결과이다. 소유-지배 괴리도의 추정 계수는 유의한 양(+)의 값을 갖는다. 이러한 결과는 

Jensen and Meckling (1976)이 지적한 바와 같이, 지배주주가 과도한 위험 추구를 통해 

채권자를 중심으로 한 기업의 이해관계자들에게 위험을 전가하는(risk-shifting) 행태로 

풀이될 수 있다. 따라서 전형적인 대리인문제로 해석될 수 있다. 결국, 앞선 소유-지배 괴

리도와 부도위험의 연관성은 부채 확대, 과도한 위험 추구라는 경로로 실현되고 있다. 
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Variables/
Models

Model (1) Model (2) Model (3) Model (4)

Debt-asset Volatility

Intercept
-0.0312 -0.0419 0.2973*** 0.2919***

[-0.90] [-1.20] [9.07] [8.90]

DisparityRatio

0.0173*** 0.0147***

[4.18] [3.78]

DisparityLevel

0.0380*** 0.0152**

[4.88] [1.96]

Size
0.0209*** 0.0212*** -0.0168*** -0.0165***

[14.13] [14.41] [-12.92] [-12.71]

Leverage
0.1032*** 0.1032*** 0.0163*** 0.0165***

[32.21] [32.20] [9.46] [9.57]

ROA
-0.1462*** -0.1506*** -0.1196*** -0.1225***

[-3.08] [-3.18] [-3.27] [-3.34]

MTB
-0.0048** -0.0046* 0.0184*** 0.0184***

[-1.96] [-1.88] [11.20] [11.15]

Age
-0.0068** -0.0063** 0.0014 0.0013

[-2.13] [-1.99] [0.46] [0.44]

Dividend
-0.1385 -0.1417 -1.1460*** -1.1461***

[-1.08] [-1.11] [-10.07] [-10.07]

Investment
0.4018*** 0.4039*** -0.0959*** -0.0941***

[11.66] [11.75] [-2.95] [-2.89]

Liquidity
0.1032*** 0.1057*** 0.0012 0.0013

[8.55] [8.71] [0.11] [0.12]

Cash
-0.2931*** -0.2937*** -0.0292 -0.0269

[-8.53] [-8.56] [-0.96] [-0.88]

S.D. ROA
-0.0147 -0.0107 0.1641*** 0.1701***

[-0.38] [-0.28] [5.47] [5.65]

Growth
0.0881*** 0.0876*** -0.0033 -0.0031

[6.70] [6.66] [-0.29] [-0.28]

<Table 6> Path of main result 

  This table shows the effect of ownership-control disparity on the debt ratio and 

variance of stock return. The definition of variables is presented in <Appendix>. 

Industry effect and year effect are the industry dummy variable and year dummy 

variable, respectively. Numbers in bracket are z-statistic calculated by the robust 

standard error. ***, **, * denotes the statistical significance at 1%, 5%, 10%, 

respectively. 
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FCF
-0.2067*** -0.2093*** -0.1544*** -0.1564***

[-3.67] [-3.71] [-3.24] [-3.28]

Accruals
-0.1630*** -0.1626*** 0.0936*** 0.0932***

[-4.64] [-4.63] [3.34] [3.32]

Foreign
-0.1686*** -0.1670*** -0.0336*** -0.0306***

[-12.65] [-12.61] [-2.93] [-2.67]

Industry effect Included Included Included Included

Year effect Included Included Included Included

N 6,840 6,840 6,772 6,772

R2 0.616 0.616 0.206 0.205

라. 참호구축 효과와 유인효과의 검증

<Table 7>은 소유-지배 괴리도와 부도위험 간의 관계를 추론하면서 제시된 참호구축 

효과와 유인 효과의 유효성을 보다 명료히 검증한 분석 결과를 제시한다. 본 연구는 소유-

지배 괴리도와 참호구축 또는 유인 효과를 반영하는 대용치 간 교차변수를 설정한다. 교차

변수의 추정 결과를 통해, 지배주주의 참호구축 또는 소유권의 유무에 따른 유인이 소유-

지배 괴리도의 영향력을 강화하는지에 대한 평가가 가능할 것이다. 만일 강화되는 현상이 

관찰될 때 두 가지 효과를 소유-지배 괴리도와 부도위험 간의 관계의 주된 동인으로 해석

할 수 있을 것이다.

<Table 7>의 종속변수는 부도거리(Distance to default)이다. Model (1)의 소유-지배 

괴리도와 Entrench 간 교차변수의 추정 계수는 유의한 음(-)의 값을 갖는다. 소유-지배 

괴리도의 추정 계수 역시 유의한 음(-)의 값을 갖는다. 따라서 지배주주가 50%를 초과하

는 완전한 통제권을 보유함에 따라 자본시장의 규율에 노출되지 않을 때 소유-지배 괴리도

가 부도위험을 확대하는 영향력이 보다 강화된다. 특히, 이러한 조건에 해당하는 기업은 

그렇지 않은 기업에 비해 소유-지배 괴리도가 부도거리를 축소하는 영향력이 약 3.3배 확

대되어 경제적 의미도 상당한 것으로 파악된다. 이러한 결과는 참호구축 효과에 기초한 소

유-지배 괴리도와 부도위험 간의 연관성이 충분한 설명력을 가질 수 있음을 시사한다. 

Model (2)의 소유-지배 괴리도와 Zero own 간 교차변수, 소유-지배 괴리도의 추정 계수

는 모두 유의한 음(-)의 추정 계수를 갖는다. 이는 지배주주가 소유권을 전혀 보유하지 않
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Variables/Models Model (1) Model (2) Model (3) Model (4) Model (5) Model (6)

Intercept
2.9887*** 3.5800*** 2.9749*** 3.0311*** 3.6122*** 3.0199***

[5.84] [6.93] [5.80] [5.92] [7.05] [5.90]

DisparityRatio
-0.1870*** -0.1378* -0.2477***

[-2.87] [-1.85] [-3.80]

DisparityLevel
-0.1336 0.0131 -0.4124***

[-0.70] [0.09] [-2.72]

DisparityRatio*
Entrench

-0.4305***

[-3.15]

DisparityRatio*
Zero own

-0.2978**

[-1.98]

DisparityRatio*
Entrench*Zero 

own

-0.5262***

[-3.88]

음에 따라, 이들의 효용이 금전적 보상과 연계되지 않는 조건에서 소유-지배 괴리도와 부

도위험의 관계가 강화됨을 의미한다. 즉, 지배주주가 소유-지배 괴리도에 기초하여 사적이

익을 추구하더라도 스스로 금전적 손실을 부담하지 않아도 된다면 부도위험을 더욱 확대

함을 시사한다. 따라서 본 연구의 가설 추론의 주된 배경인 유인 효과의 유효성을 확인시

켜 준다. Model (3)은 참호구축 효과와 유인 효과를 동시에 검증하기 위한 시도이다. 이를 

위해, 소유=지배 괴리도, Entrench와 Zero own 세 변수의 교차변수를 설정한 분석을 시

행한다. 이러한 교차변수의 추정 계수는 유의한 음(-)의 값을 갖는다. 앞선 두 가지 변수 간 

교차변수와 비교할 때, 통계적 유의성과 추정 계수의 절댓값이 가장 크게 나타난다. 

Model (4)-(6)은 소유-지배 괴리도의 절대적 규모를 반영하는 변수(DisparityLevel)를 활

용하여 Model (1)-(3)과 같은 분석을 시행한 결과이다. 대체로 앞선 결과와 같은 결과가 

확인된다. 

<Table 7> Controlling families’ incentives for the entrenchment and monetary 

compensation 

  This table shows the effect of ownership-control disparity on the bankruptcy risk 

depending on the entrenchment effect and incentive effect. The definition of variables 

is presented in <Appendix>. Industry effect and year effect are the industry dummy 

variable and year dummy variable, respectively. Numbers in bracket are z-statistic 

calculated by the robust standard error. ***, **, * denotes the statistical significance at 

1%, 5%, 10%, respectively. 
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DisparityLevel*
Entrench

-0.8743***

[-3.36]

DisparityLevel*
Zero own

-0.6588**

[-2.53]

DisparityLevel*
Entrench*Zero 

own

-0.7783***

[-3.67]

Entrench
0.4980*** 0.4008*** 0.5499*** 0.4341***

[5.86] [6.65] [6.60] [6.71]

Zero own
0.0925 0.0445 0.0083 -0.0033

[0.77] [0.59] [0.09] [-0.05]

Size
0.0416** 0.0299 0.0409** 0.0375* 0.0257 0.0378*

[2.04] [1.45] [2.00] [1.85] [1.25] [1.85]

Leverage
-0.2473*** -0.2591*** -0.2488*** -0.2494*** -0.2615*** -0.2498***

[-8.87] [-9.14] [-8.91] [-8.91] [-9.23] [-8.93]

ROA
0.4540 0.5131 0.4554 0.4883 0.5692 0.4957

[0.97] [1.09] [0.97] [1.04] [1.20] [1.06]

MTB
-0.0745*** -0.0818*** -0.0752*** -0.0736*** -0.0819*** -0.0751***

[-2.86] [-3.11] [-2.89] [-2.82] [-3.10] [-2.88]

Age
-0.0372 -0.0677 -0.0383 -0.0346 -0.0668 -0.0384

[-0.75] [-1.37] [-0.78] [-0.70] [-1.35] [-0.78]

Dividend
26.0956*** 26.7242*** 26.2281*** 26.0835*** 26.7922*** 26.1842***

[12.94] [13.15] [12.99] [12.91] [13.15] [12.96]

Investment
-2.5925*** -2.7873*** -2.6006*** -2.6074*** -2.8036*** -2.6246***

[-5.73] [-6.16] [-5.75] [-5.77] [-6.19] [-5.81]

Liquidity
-0.3214* -0.4302** -0.3123* -0.3250* -0.4265** -0.3215*

[-1.92] [-2.57] [-1.86] [-1.94] [-2.54] [-1.92]

Cash
0.3016 0.3246 0.3202 0.2787 0.2958 0.3034

[0.65] [0.69] [0.69] [0.60] [0.63] [0.65]

S.D. ROA
-2.1021*** -2.2148*** -2.0727*** -2.1636*** -2.2314*** -2.1010***

[-5.13] [-5.26] [-5.01] [-5.30] [-5.33] [-5.10]

Growth
-0.6782*** -0.6617*** -0.6709*** -0.6793*** -0.6718*** -0.6722***

[-3.94] [-3.85] [-3.89] [-3.94] [-3.91] [-3.89]

FCF
0.6249 0.6498 0.5497 0.6423 0.6552 0.5688

[0.94] [0.98] [0.83] [0.97] [0.98] [0.86]

Accruals
-0.3296 -0.3148 -0.3372 -0.3315 -0.3140 -0.3416

[-0.86] [-0.83] [-0.88] [-0.87] [-0.82] [-0.90]

Foreign
2.6646*** 2.5288*** 2.6919*** 2.6383*** 2.5176*** 2.6726***

[11.66] [11.19] [11.81] [11.61] [11.18] [11.78]

Industry effect Included Included Included Included Included Included

Year effect Included Included Included Included Included Included

N 6,840 6,840 6,840 6,840 6,840 6,840

R2 0.342 0.338 0.343 0.342 0.338 0.343
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Ⅴ. 결론 및 시사점 

본 연구는 한국 기업을 대상으로 지배주주의 소유-지배 괴리도와 부도위험 간의 관계를 

분석한다. 취약한 지배구조에 대한 자본시장의 관심이 높지만, 이러한 우려가 어떻게 실현

되는지를 검증한 연구는 많지 않다. 소유-지배 괴리도의 부정적 효과에 대한 논의가 지속

해서 제기됨과 동시에 이러한 소유구조가 만연한 한국에서, 이와 같은 소유구조 특성에 대

한 분석이 적극적으로 필요하다. 본 연구는 소유-지배 괴리도와 부도위험 간 관계를 실증

적으로 검증함과 동시에 이러한 관계에 대한 구체적인 동인을 제시하고 경로를 평가한다

는 점에서 학술적 의의가 있을 것으로 기대된다. 

주요 결과는 다음과 같다. 먼저, 소유-지배 괴리도의 확대는 부도거리를 축소(즉, 부도

위험을 확대)하는 것으로 나타난다. 이는 소유-지배 괴리도의 기초한 지배주주의 사적이익

추구 유인이 부도위험을 확대함에 따라 여타 이해관계자들의 부를 훼손할 수 있음을 시사

한다. 이뿐만 아니라, 파산확률 예측에 있어 비재무 정보인 소유-지배 괴리도에 상당한 정

보력이 내재함을 의미한다. 양자 간 관계는 글로벌 금융위기 이후 주로 관찰되는데, 이는 

지배구조의 중요성이 주목받은 외생적 충격 이후 소유-지배 괴리도에 관한 관심이 확대되

었음을 시사한다. 한편, 소유-지배 괴리도는 부채비율과 주식수익률 변동성에 양(+)의 영

향력을 갖는 것으로 나타난다. 일반적으로, 부도위험의 확대는 부채 확대, 위험 추구에 기

인하므로, 이러한 결과는 부도위험 상승의 경로로 인식될 수 있다. 마지막으로, 소유-지배 

괴리도의 영향력은 지배주주가 50% 이상의 통제권을 행사하거나 지분을 전혀 보유하지 

않는 경우 강화되는 것으로 나타난다. 이는 참호구축 효과와 유인 효과가 소유-지배 괴리

도와 부도위험 간의 관계를 견인하는 동인임을 확인시켜 준다.

본 연구의 결과는 정책적 관점에서 기업의 적극적인 지배구조 관리의 편익을 제시함으

로써 관련 제도 수립에 기초자료로 활용될 것으로 기대된다. 저성장기에 접어든 한국에서 

기업의 파산으로 인해 산업적, 경제적 충격이 확대될 우려가 지속해서 제기되고 있다. 국

가 경제의 유지 가능성을 확보하기 위해 정책당국은 이러한 충격을 최소화하는 사전적 정

책 대안을 마련해야 하며, 본 연구의 결과는 지배구조의 적극적인 관리가 하나의 대안으로 

활용될 수 있음을 제안한다.
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한편, 분석결과의 일반화 가능성을 확대하기 위해 분석기간을 보다 확대할 필요성이 제

기된다. 하지만 COVID-19의 발생으로 인해 2019년 이후에는 기업의 일상적인 경영활동

이 이루어졌다고 보기는 어려워 동 기간의 표본을 활용하는 데 한계가 있다. 이에 더하여 

COVID-19 기간을 제외하고 본 연구의 분석기간 이후 지배주주의 소유구조와 기업의 부

도위험의 구조적 변화의 발생 여부를 규제 도입, 통계자료 등을 통해 검토하였으나 명확한 

근거가 확인되지 않았다. 따라서 본 연구의 분석결과를 일반화하는 데 큰 문제가 없을 것

으로 판단한다. 다만, COVID-19 이후 기업의 파산위험에 대한 자본시장 참여자들의 평

가, 지배주주의 지분 확보·유지 성향 등에 대한 검토가 필요할 것으로 판단하며, 이는 향후 

연구과제로 남겨둔다.
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Variables Definition

Bankruptcy 
risk

Distance to 
default

Distance to default proposed in Merton (1974) 

Ownership 
structure of 
controlling 
shareholder

DisparityRatio

(Control rights-cash flow rights)/Control rights
Control rights is the sum of ownership of a 
controlling shareholder, their relatives, and affiliates. 
Cash flow rights is the sum of ownership of a 
controlling shareholder and their relatives. 

DisparityLevel Control rights-cash flow rights

Entrench
Dummy variable that takes a value of 1 if control 
rights of owner-managers is more than 50%.

Zero own
Dummy variable that takes a value of 1 if 
owner-managers do not have the cash flow rights.

Other variables

Size Natural log of total assets

Leverage Liabilities/Equity

ROA Net income/Total assets

MTB Market value of equity/Book value of equity

Age Natural log of firm age 

Dividend Dividend/Equity

Investment (Capital expenditure+R&D expense)/Total assets

Liquidity Current assets/Total assets

Cash Cash and cash equivalent/Total assets

S.D. ROA Standard deviation of ROA over the past five years

Growth Average of sales growth over the past five years

FCF
(Operating profit–interest expense–dividend–corporate 
taxes)/Total assets

Accruals
Absolute value of difference between operating profit 
over total assets and net income over total assets

Foreign Sum of ownership of foreign investors

Chaebol
Dummy variable that take a value of 1 if a firm 
belongs to conglomerate group in Korea

Debt-asset Liabilities/Total assets

Volatility
Industry adjusted standard deviation of daily stock 
return over a past year

Appendix: Definition of variables



지배주주의 사적이익추구 유인과 기업의 부도 가능성: 소유-지배 괴리도와 부도거리의 관계 41

Abstract

After accounting scandals (e.g., Enron, WorldCom, etc.) and the global 

financial crisis, interests in academic research and policy on the relationship 

between corporate governance and bankruptcy risk are growing. In this 

context, this study investigates the effect of ownership-control disparity on 

the bankruptcy risk in Korea. Empirically, the results reveal that the 

bankruptcy risk is significantly higher for firms with a wider difference 

between owner-managers’ control rights and cash flow rights. This result 

suggests that owner-managers’ incentives to pursue private benefits can 

undermine the wealth of creditors. Additionally, the main result is more 

strongly observed with firms where owner-managers have more than 50% of 

control rights but do not have cash flow rights. There has been a consensus on 

the negative function of the ownership-control disparity yet empirical 

evidence on how it is realized was scant. This study can contribute to filling 

this academic gap.

※ Key words: Ownership-control disparity, Corporate governance, Bankruptcy 

risk, Entrenchment effect, Incentive effect
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I. 서론

주택연금은 노후소득이 부족한 자가주택 거주 중·고령가구의 노후생활 안정을 위해 

2007년 7월 도입된 공적보증의 역모기지 제도이다. 주택연금을 운영하는 한국주택금융공

사는 제도 활성화를 위해 가입대상 연령 및 주택요건 완화 등의 다양한 제도개선을 단행하

여 왔다. 그 결과 주택연금 신규 가입 건수는 최근 6년(2016~2021년)간 1만 건 이상을 기

록하여 2022년 7월 말 기준 누적 가입 건수는 10만 건을 돌파하였다. 

주택연금제도의 양적성장과 더불어 제도의 안정적인 운영 및 관리 측면에서 가입자의 

계약유지 또는 계약해지 특성에 관한 연구가 중요하다고 할 수 있다. 참고로 주택연금 가

입 이후 단계별 해지유형은 <Figure 1>에 제시되었다.  

<Figure 1> Types of termination by stage after subscribing of Korean home 

pension

guarantee 
form issue

contract 
maintenance

loan application 
and 

arrangement

unexecuted 
termination

guarantee 
application and 

agreement

withdrawal of 
agreement

mid
termin
-ation

death 
termin
-ation

Note: Unexecuted termination refers to the status in which the loan has not been executed 
within a certain period of time after issuance of the guarantee certificate and is 
terminated, and agreement withdrawal means termination within 30 days of the initial 
loan execution.

해지유형 중 대출실행 전 해지(미실행해지)를 제외하고 대출이 실행된 이후 주택연금 계

약의 해지유형은 중도해지와 사망해지로 구분된다. 중도해지는 주택연금 가입자가 사망 

이전 계약을 해지하는 경우를 의미한다. 특별히 부부가입자의 경우 피보증인 사망 후 배우

자의 채무인수 미완료로 해지하는 경우도 중도해지에 해당한다. 중도해지의 경우 가입자
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는 월지급금과 보증료 및 이자비용이 포함된 누적 대출잔액을 상환해야 하므로 가입자 입

장에서는 손해인 반면, 운영자인 주택금융공사 입장에서는 보증료 반환의무가 없으므로 

재정적으로 유리한 측면이 존재한다. 그러나 종신까지 노후소득 및 주거안정을 보장하는 

주택연금제도의 도입취지를 고려하면 중도해지는 지양될 필요가 있다. 반면, 사망해지의 

경우 가입자의 사망으로 인해 계약이 해지되는 것을 의미한다. 만약, 사망해지 시 누적 대

출잔액이 주택가격을 초과하게 된다면 그 초과분에 대해서는 한국주택금융공사가 부담해

야 하는 리스크가 존재한다. 따라서 이에 대비한 리스크 관리가 요구된다.  

주택연금 가입자의 중도해지와 사망해지가 주택연금 이해관계자에 미치는 영향을 고려

하면 주택연금 가입자의 경험 해지 데이터를 활용한 분석은 제도관리 및 운영 측면에서 의

의가 있다고 할 수 있다.  먼저, 주택연금의 해지 경험데이터는 주택연금 계리모형을 이용

한 월지급금 산정 시 적용될 주요변수 가정1) 중 계약유지확률 산정에 사용된다.  즉, 주택

연금의 월지급금은 종신까지 수령이 가능하므로 계약시점에서 가입자의 예상되는 유지기

간 추정을 위해서는 중도해지 및 사망해지율과 같은 해지율 가정이 필요하다. 일반적으로 

해지율 가정은 경험데이터에 기초하여 추정하는 것이 원칙이다. 그러나 주택연금제도의 

역사가 짧아 제도 시행 초기에는 경험데이터를 활용한 해지율 적용에 어려움이 있었다. 그

러나 주택연금제도 출범 이후 중도 및 사망해지 건수가 축적되면서2) 이에 기초한 연령 및 

성별 경험생명표는 국민생명표와 함께 2021년부터 월지급금 산정에  반영되었다. 향후에

도 주택연금 월지급금 산정 시 경험데이터의 활용 비중은 높아질 것으로 예상된다. 

1) 일반적으로 주택연금 계리모형에 적용되는 주요변수는 주택가격상승률, 연금산정이자율, 유
지확률(사망 및 중도해지율 포함)로 구성된다.

2) 2021년 말 기준 주택연금 누적 해지 건수는 18,942건(중도해지: 14,889건, 사망해지: 
4,053건)을 기록하였다. 
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<Figure 2> Yearly trend for death and mid termination of Korean home pension

    Source: Korea Housing Finance Corporation

일반적으로 연금가입자 집단은 연금 미가입집단에 비해 기대여명이 높은 일종의 선택효

과(selection effect)가 존재하기에 생존확률이 낮은 국민생명표를 적용할 경우 유지율이 

과소 추정될 가능성 높아 이로 인한 한국주택금융공사의 보증손실로 이어질 수 있다(마승

렬·신종욱 2009). 따라서 주택연금 장수리스크에 의한 보증손실 가능성 대비를 위해 경험

데이터에 기반한 생명표 적용의 필요성이 제기되어 왔다(김선주 2015; 마승렬·김대환 

2017). 이러한 측면에서 경험데이터에 기반한 경험생명표 적용은 주택연금의 장수리스크

에 대처함으로써 주택연금의 재정건전성 향상 및 제도의 지속가능성 확보에도 기여할 수 

있다. 그 밖에 중도 및 사망 해지 경험데이터의 활용은 해지자의 다양한 특성 파악이 가능

하므로 주택연금제도 개선에도 활용될 수 있다.  

결국, 주택연금 사망 및 중도해지 경험데이터의 활용은 주택연금 가입자의 월지급금 산

정뿐만 아니라 주택금융공사의 리스크 관리 및 제도개선에 이르기까지 주택연금 제도운영 

전반에 도움을 줄 수 있다. 이러한 관점에서 주택연금 중도해지 및 사망해지에 미치는 요

인에 대한 분석이 선행될 필요가 있다. 

주택연금의 중도해지에 영향을 미치는 요인은 이미 다수의 선행연구가 존재한다. 관련 

선행연구 결과를 살펴보면, 중도해지에 유의한 영향을 미치는 요인은 인구통계적 특성(연

령, 성별, 배우자 유무), 소득 및 자산수준, 주택관련 특성(주택가격 및 유형, 보유주택 수), 

주택연금계약 특성(월지급금, 경과기간, 대출잔액)으로 정리될 수 있다(김정주 2013; 유선
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종･노민지 2013; 김경선･신승우 2014; 김병국 2020; 김윤수·이용만 2020; 류기윤 외 

2020). 

그러나 주택연금의 중도해지 요인에 비해 사망해지 요인에 대한 분석은 전무한 상황이

다. 다만, 사망해지 요인 분석을 위해 고려할 사항은 주택연금은 다른 공·사적연금제도와는 

달리 2016년 3월부터 부부 단위 가입을 허용한다는 점이다. 부부가입자의 경우 부부 모두 

사망할 경우에 사망해지가 되므로 독신 가입자와 부부 가입자 간 정확한 사망해지 위험 비

교를 위해서는 가입자 중 피보증인3)을 기준으로 분석하는 것이 타당하다고 할 수 있다.

이에 본 연구는 주택연금이 출범한 2007년부터 2020년 12월 31일까지의 누적계약 건

에 대해 주택연금 가입자 중 피보증인 기준 사망해지 요인을 최초로 분석하고 관련 시사점

을 제시하고자 한다. 

Ⅱ. 이론적 배경 및 선행연구 분석

Pitacco(2019)는 개인이 직면한 위험 요인들(risk factors)의 차이에 의해 사망률의 이

질성(Heterogeneity in mortality)이 존재한다고 주장하였다. 또한, 그는 사망률의 이질

성을 유발하는 개인별 위험요인들은 관찰이 가능한 요인과 관찰이 불가능한 요인으로 구

분하였다. 예를 들어 관찰이 가능한 리스크 요인으로는 연령, 성별, 지역, 건강상태, 혼인

상태, 소득 및 자산, 교육 수준 등이며 관찰이 불가능한 위험요인으로는 건강에 대한 태도

와 같이 개인의 선천적인 기질 또는 성격, 환경적 특징, 생활습관 등이다.  

 다수의 문헌에서도 사망률 이질성에 영향을 미치는 관찰 가능한 위험요인으로 소득(강

영호 외 2004; 우해봉 2011; Deaton and Paxson 1999; Martikainen et al. 2001; 

Chetty et al. 2016), 자산(Attanasio and Hoynes 2000), 혼인상태(Gove 1973; 

Johnson et al. 2000; Brown and McDaid 2003; Manzoli et al. 2007), 교육수준

(Kitagawa and Hauser 1968; Deaton and Paxson 1999; Brown and McDaid 

3) 주택연금 가입 신청 시 주택금융공사로부터 보증을 받은 채무자를 의미하는데 독신가입자의 
경우 가입신청자가 피보증인이며 부부가입자의 경우 피보증인과 그 배우자로 구성된다. 
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2003) 등을 제시하였다. 상기 언급한 문헌의 공통적인 결과는 소득, 자산, 교육수준이 높

으며 배우자가 존재하는 사람일수록 사망위험이 낮아 기대여명은 높았다. 또한, 

Bowling(1987)과 Sullivan and Fenelon(2014)는 남편과 사별한 여성들의 사망률이 일

반인보다 높은 원인으로 이들이 사회·경제적으로 열악한 위치에 있기 때문으로 보았다. 

한편, Vaupel et al.(1979)는 개인별 사망에 민감하게 영향을 미치는 관찰 불가능한 위

험요인을 뜻하는 취약(frailty)이라는 용어를 처음 사용하였다. 관련 문헌을 살펴보면, 관

측이 불가능한 위험요인 역시 기대여명 추정에 유의한 영향을 미친다는 점이 언급되었다

(Manton et al. 1986; Congdon 1994; Su and Sherris 2012).

관찰이 불가능한 위험요인 중 환경적 특성이 개인의 사망에 미치는 영향과 관련한 연구

로 이상규(2002)는 도시화 특성이 개인의 주관적 건강 상태에 영향을 미친다는 점을 밝히

고 있다. 또한, Takano et al.(2002)와 이희연·주유형(2012)도 거주지 주변의 보행환경

이 양호한 지역에 거주하는 사람의 사망률은 낮아지는 것으로 나타나  주변 환경이 사망률

에 미치는 영향을 설명하고 있다. 

사망률의 이질성은 다양한 영역에 영향을 미칠 수 있으나 특히, 개인의 생존기간에 따라 

경제적 가치가 달라지는 연금시장에 중요한 영향을 미친다. 일반적으로 연금상품 제공기

관은 가입자에 대한 정보 비대칭으로 인해 연령 및 성별 사망률과 같은 제한적 정보를 활

용하여 연금지급액을 산정한다. 만약, 연금상품 제공기관이 개인별 사망률 이질성을 고려

하지 않은 채 동일한 연령 및 성별에 대해 동일한 연금액을 산정한다면, 평균보다 기대여

명이 높을 것으로 생각하는 사람은 연금에 가입하려는 유인이 존재하는 반면, 평균보다 기

대여명이 낮은 사람은 연금 상품의 경제적 가치가 자신들이 생각한 것보다 낮다고 판단하

여 연금 상품을 구입하지 않는 역 선택(adverse selection)으로 이어질 수 있다

(Rothschild and Stiglitz 1976).  연금시장의 역 선택으로 인해 평균보다 건강한 사람 위

주로 가입자 집단이 형성되면 예상보다 실제 급여지출이 늘어나게 되어 장기적으로 연금

상품 제공기관의 재정 악화로 이어질 수 있다. 만약, 연금 상품 제공기관이 역 선택 해소를 

위해 연금수요자를 대상으로 보수적인 경험생명표를 적용한다면 저 위험(평균보다 낮은 

건강상태) 가입자의 연금 상품 구매유인을 더욱 떨어뜨려 역 선택이 심화되고 궁극적으로 

연금시장 활성화가 어려워지는 악순환으로 이어질 수 있다(Su and Sherris 2012). 이를 
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해소하기 위한 방안으로 기존의 연령 및 성별 이외에 개인의 위험 요인을 반영한 연금지급

액을 산정할 필요가 있다. 결국, 사망률의 이질성을 반영한 차등적 연금액 산정이 연금의 

역선 택 문제를 해소하는 동시에 연금시장 활성화를 도모할 수 있는 해결 방안임을 알 수 

있다. 개인의 위험 요인들을 고려한 연금액 산정모형은 다양할 수 있으나 대표적으로 

Meyricke and Sherris(2013)는 관측할 수 있는 요인과 관측이 불가능한 요인을 동시에 

고려한 일반화 선형 혼합 모형(generalized linear mixed models)을 활용하였다. 

상기 문헌 고찰을 통해 개인별 사망률의 이질성이 주택연금 가입자에게도 적용될 수 있

을 것으로 예상된다. 이에 본 연구는 주택연금 가입자 중 피보증인의 사망해지 위험에 유

의한 영향을 미치는 요인을 최초로 탐색하고자 한다. 

Ⅲ. 연구모형과 분석방법

3장에서는 주택연금 가입자 데이터의 중도절단(censored) 특성을 반영하여 주택연금 

가입자(피보증인)의 사망해지에 유의한 영향을 미치는 요인을 분석할 수 있는 연구모형으

로 Cox의 비례위험모형의 개념을 소개하고자 한다.

생존분석에서 생존시간(survival time)은 어떤 정의된 시점부터 특정한 사건(event)이 

관측될 때까지의 시간을 의미하며, 생존시간을 다루는 분석을 생존분석(survival 

analysis)이라 한다. 생존시간 데이터가 다른 데이터와 구별이 되는 큰 이유는 중도절단자

료(censored data)를 포함하고 있기 때문이다. 현실적으로 관측되는 자료들은 중도절단

(실종 또는 조사기간 종료)이 포함된 자료가 대부분이므로 중도절단 사례가 있을 경우 중

도절단을 제외하고 생존함수를 적합한 경우보다 정보의 손실을 최소화하는 생존함수의 추

정이 보다 합리적이다. 따라서 본 연구의 분석대상인 한국주택금융공사의 전체 주택연금 

누적 가입 건수 데이터도 중도해지자와 연구종료 기간까지 생존한 유지자와 같은 중도절

단 대상자들을 포함하고 있어 일반적인 선형모형보다는 생존분석 모형이 더 타당하다 할 

것이다. 

생존함수 는 시점에 사망이 일어나지 않고 처음 상태를 유지하고 있을 비조건부 
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확률이며, 생존함수와 사망 발생 분포함수 의 관계는 식(1)과 같이 정리할 수 있다. 

         ≤                                                   (1)

 

또한, 그룹 간 위험도의 비교는 위험함수(hazard function) 4)를 이용할 수 있다. 

는 시점까지 사망이 발생하지 않은 사람이 시점 바로 직후에 순간적으로 사망이 발

생할 확률로 정의되는데 는 사건이 일어날 때 순간적으로 증가했다가 사건이 없을 때

는 0이 되기 때문에 자료로부터 직접 측정하기는 어렵다. 그러나 의 적분함수인 누적

위험함수(cumulative hazard function) 를 통해  를 계산할 수 있다.

  lim
→




 ≤  ≤  ≥ 
 lim

→

 ≥ 
 ≤  ≤ 




              (2)

이고   




  ln가 성립된다.                                        

Cox의 비례위험모형(Cox proportional hazard model,  이하 Cox-PH Model)은 

개체의 생존시간에 영향을 미치는 공변량(covariate)들이 존재할 때, 생존시간과 공변량

과의 관계를 위험함수를 통해 표현하는 통계적 방법이다(전희주 2011; Cox and Oakes 

1984; Therneau and Grambsch 2000). Cox의 비례위험모형은 생존시간의 분포를 가

정하지 않는 준모수적 방법으로 Cox-PH Model의 위험함수 는 식 (3)과 같이 표현

된다. 

                        exp ⋯                   (3)

여기서  ⋯는 생존시간에 영향을 주는 개의 공변량이며 ⋯는 공변량 각

각의 효과를 추정한 회귀계수,  는 기저함수(baseline hazard function)로서 공변

량의 값들이 모두 0 일 때 위험함수 의 값을 의미한다.

식(3)에서 알 수 있듯이 Cox-PH Model은 다른 공변량이 일정할 때, 공변량 가 한 단

4) 보험수리에서는 연령의 함수형태로서 사력(force of mortality)으로 표현한다.
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위 증가할 때, 위험률은 exp()만큼 증가한다. 또한, 번째 대상자와  번째 대상자의 위험

함수를 비교할 경우 아래와 같이 회귀계수와 공변량 값의 차이에 의존함을 알 수 있다.




exp ⋯

exp ⋯
 exp  ⋯   (4) 

본 연구에서는 주택연금 가입자(피보증인)의 성별, 가입 시 연령, 거주지역, 배우자 유무, 

소득 등의 인구통계적 특성과 담보주택의 형태, 가격, 크기, 가격 상승률, 월지급금 등의 담

보주택 관련 특성의 공변량들이 사망해지에 어떠한 영향을 미치는지를 생존분석 방법인 

Cox-PH model을 통해 분석하고자 한다. 전체적인 연구모형은 <Figure 3>과 같이 도식

화하였다. 

 <Figure 3> Research mode
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Ⅳ. 실증분석

1. 데이터

 분석 데이터는 2007년 7월부터 2020년 12월 31일까지 전체 주택연금 누적 가입 건수 

81,206건 중 가입자(피보증인) 사망 후 배우자에게 승계되어 피보증인의 사망시점을 정확

히 확인하기 어려운 3,440건(유지 또는 중도해지계약: 3,195건, 사망해지 계약: 245건)을 

제외한 총 77,766건이 해당된다. 분석대상 계약 77,766건에 대한 주택연금 가입자(피보

증인)의 인구통계, 담보주택, 주택연금 계약 관련 특성을 각각 살펴보고 Cox-PH Model

을 이용하여 유의한 독립변수별 사망해지 위험 영향 정도를 분석하기로 한다. 

<Table 1>은  주택연금 가입자(피보증인)의 인구통계 특성에 대한 기술통계량을 제시하

고 있다. 먼저 성별은 남성보다는 여성의 비중이 약 15% 정도 높게 나타나는데, 고령층 여

성의 경우 남성에 비해 평균수명은 긴 반면, 임신·출산·육아로 인한 경제활동 참여가 낮아 

노후빈곤 위험에 노출될 가능성이 매우 높은 상황이다. 이러한 이유로 주택연금 가입을 통

해 부족한 노후소득을 마련하고자 하는 여성의 비율이 다소 높게 나타난 것으로 판단된다. 

주택연금 가입 시점 연령은 70세 이상의 비중이 약 72% 이상을 차지하였다. 70대 이상

의 고령층은 다층연금의 수급 사각지대5)에 해당되어 노후대비가 충분하지 않았던 계층으

로 주택연금 가입자의 소득구성에서도 주택연금 이외 다른 노후소득이 존재하는 비중은 

7%에 불과하였다. 결국, 주택연금 가입자는 주로 70대 이상의 고령층으로 부족한 노후소

득을 보완하기 위해 주택연금에 가입하였음을 알 수 있다. 한편, 가입 시점 연령대별 사망

률은 가입 시점 연령대가 높을수록 증가하는 형태를 보여주고 있는데, 특히 가입 시 연령 

80세 이상의 사망비율은 9.7%로 다른 연령대 대비 급격히 증가하였다.

5) 국민연금 도입 시 이미 가입연령을 초과하여 국민연금에 가입하지 못했거나 국민연금에 가
입했어도 가입기간이 짧아 충분한 연금을 받지 못한 경우를 의미한다.
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variable
number of 

persons
ratio(%) death rate

gender
male 32,945   42.36 3.27

female   44,821   57.64 4.16

age at the time of 
enrollment

< 65   8,384   10.78 0.67

< 70   13,462   17.31 1.01

< 75   19,376   24.92 2.02

< 80   19,347   24.88 4.08

≥ 80   17,197   22.11 9.70

region

Seoul   22,141   28.47 3.87

Gyeonggi-do   25,855   33.25 3.58

Metropolitan area   19,259   24.77 3.80

local city/province   10,511   13.52 4.08

single/couple 
status

single male   5,724   7.36 11.36

single female   27,675   35.59 6.02

couple   44,367   57.05 1.41

Whether living together
(except spouse)

yes   12,626   16.24 8.48

no   65,140   83.76 2.87

total 77,766 100.00 3.78

 <Table 1> Demographic characteristics of Korean home pension warrantee 

 

지역은 서울, 경기도의 가입 건수 비중이 전체 62%를 차지하고 있었다. 지역별 사망비

율은 수도권 및 광역시 거주자보다 지방 시·도 거주자의 사망비율이 다소 높게 나타났다. 

주택연금 가입자의 가족구성 형태와 관련하여 배우자 유무를 살펴보면 부부가구, 독신 여

성, 독신 남성의 순서로 나타났다. 반면, 사망비율은 독신 남성, 독신 여성, 부부가구의 순

서로 나타나 독신 거주의 사망비율이 부부에 비해 높음을 알 수 있다. 

다음으로 배우자 이외의 동거가족 유무의 경우 자녀 등 배우자 이외 동거가족이 없는 비

중이 83%를 차지하여 독거노인 또는 노인 부부가구의 비중이 늘어나고 있는 사회적 현상

이 반영되고 있음을 알 수 있다. 배우자 이외의 동거가족 유무에 따른 사망비율은 배우자 

이외의 동거가족이 있는 경우 상대적으로 높게 나타났다. 
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variable
number of 

persons
ratio(%) death rate

number
 of houses owned

one   71,268   91.64 4.04

more than two   6,498   8.36 1.00

house type

detached house   5,597   7.20 5.90

multiplex house/multi-family house   7,564   9.73 4.59

apartment   64,605   83.08 3.51

house area
(㎡)

≤ 60㎡   29,908   38.46 4.67

≤ 85㎡   32,639   41.97 3.14

≤ 102㎡   3,350   4.31 4.09

≤ 135㎡   7,773   10.00 3.04

> 135㎡   4,096   5.27 3.54

house price
at the time of 

enrollment
(unit: 10,000 won)

< 20,000   25,525   32.82 5.77

< 40,000   33,364   42.90 3.19

< 60,000   11,825   15.21 2.31

< 80,000   4,566   5.87 2.19

≥ 80,000   2,486   3.20 1.33

monthly payment
level

(unit: 10,000 won)

 < 50   15,172   19.51 3.74

< 100   31,567   40.59 3.56

< 150   16,120   20.73 3.59

< 200   7,583   9.75 4.07

≥ 200   7,324   9.42 4.96

total 77,766 100.00 3.78

 <Table 2> Housing characteristics of Korean home pension warrantee 

<Table 2>는 주택연금 가입자(피보증인)의 담보주택 및 월지급금 관련 특성이다. 먼저, 

담보 주택관련 특성은 1주택 보유, 4억 원  이하의 85㎡ 아파트 소유자의 비중이 대다수를 

차지하고 있다. 담보주택 특성별 사망비율은 1주택 보유, 비(非) 아파트 거주자, 담보주택

가격 및 면적이 작을수록 높게 나타나는 경향을 보인다. 다음으로 월지급금의 경우 150만 

원 미만의 비중이 전체 가입자의 약 80%를 차지하고 있으며 200만 원 이상 가입자의 사망

비율이 가장 높게 나타났다. 일반적으로 월지급금은 주택가격, 연소자 기준 연령, 수시인

출설정 비율에 따라 결정된다. 월지급금 산정에 영향을 미치는 요인 중 주택가격과 연령은 

사망해지에 영향을 미칠 수 있는 요인이므로 이들 요인을 통제한 상태에서 월지급금이 사



Cox-비례위험모형을 이용한 주택연금 가입자의 사망해지 위험 영향요인 연구: 주택연금 피보증인을 대상으로 55

status number of contracts ratio(%)

death termination 2,942 3.78

censored
mid-termination 11,523 14.82

contract maintenance 63,301 81.40

total 77,766 100.00

  <Table 3> Characteristics of censoring

statistics  df  Value  p-value

 Log Likelihood Ratio   15   4,321.5   <.0001

  AIC   55,348.1

  BIC   55,437.9

  <Table 4> Goodness of fit statistics of Cox-PH model

망해지에 미치는 효과를 분석할 필요가 있다. 

<Table 3>은 주택연금 가입자의 중도절단 특성을 나타낸 표이다. 분석대상 계약 77,766

건 중 사망해지 계약은 2,942건(3.78%)이고 사망을 알 수 없는 중도절단에 해당하는 중도해

지건 수와 주택연금 유지계약 건수는 각각 11,523(14.82%)건과 63,301(81.40%)건으로 나

타났다.

 

2. 모형선택 및 분석결과

<Table 4>는 인구통계 및 담보주택과 주택연금 관련 요인들을 설명변수로 사용한 

Cox-PH Model 중  AIC와 BIC가 가장 낮아 최종 선택된 모형의 적합 통계량이다. 

최종 선택된 Cox-PH Model을 통해 1차적으로 사망과 관련된 <Table 1>의 주택연금 

피보증인의 인구통계 특성 변수와  <Table 2>의  주택연금 피보증인의 담보주택 특성 관

련 변수 등을 대상으로 후진제거법을 활용하여 통계적 유의수준 0.05하에서 선택된 변수

는 총 8개이다. 선택된 8개 변수는 주택연금 가입 시 연령, 독신 여부(독신 남성/독신 여성

/부부), 동거가족(배우자 제외) 유무, 주택유형, 월지급금, 주택연금 가입 시 담보주택  가

격, 다주택 여부 순서로 나타났다(참고로 p-value와 Wald-chisq/df에 의해 판단함).
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factor df
Wald 

-chisq
p-value

order of 
importance

age at the time of enrollment 1   1624.1 <.0001 1

single/couple status 2   1025.8 <.0001 2

whether or not family living 
together(except spouse)

1   15.9 <.0001 3

house type 2   23.9 <.0001 4

 monthly payment level 4   18.2 0.0011 5

house price
at time of enrollment

4   11.1 0.0257 6

number of houses owned 1   4.5 0.0330 7

 <Table 5> Significant variable and impotance of Cox-PH model 

<Table 6>은 선정된 Cox-PH Model의 유의한 설명 변수 별 계수 추정치를 제시한 표

이다. 주택연금 가입자(피보증인)의 사망에 가장 큰 영향을 주는 요인인 주택연금 가입 시 

연령의 사망해지 위험비(hazard ratio)를 보면 주택연금 가입 시 연령이 1세 증가할수록 

사망해지 위험이 exp(0.1353)=1.15배  증가하였다.

두 번째로 유의한 영향을 주는 독신 여부의 경우 부부가구 대비 독신 여성은 사망해지 

위험비(hazard ratio)가 exp(1.1051)=3.02배, 독신 남성은 exp(1.8170)=6.15배 높게 

나타나 부부가 함께 여생을 보내는 경우가 사망해지 위험을 낮추는 중요 요인임을 보여준

다. 부부가구가 독신가구에 비해 사망해지 위험이 낮은 이유는 다양하나 건강습관 및 심리

적 측면에서 살펴보면,  먼저, 부부가구는 독신가구에 비해 규칙적이고 안정적인 생활습관

을 갖는다(Gove 1973; Trovato and Lauris 1989). 또한,  배우자의 정서적 지지로 인해 

우울증이나 정신질환의 발생을 감소시키기도 한다(Wilson and Oswald 2005).  특히, 급

성 또는 만성질환의 관리가 중요한 고령자에게 배우자는 병원 및 약국 방문과 같은 의료행

위 뿐 만 아니라  복잡하고 다양한 약물 복용방법 및 관리에 실질적 도움을 준다

(Simeonova 2013; Schultz et al. 2017). 배우자의 신체적 정신적 건강에 미치는 긍정

적인 영향을 고려할 때, 주택연금 부부가구 피보증인의 사망해지위험이 독신 피보증인에 

비해 낮게 나타난 것으로 보인다. 또한, 여성은 남성에 비해 자녀 양육 및 돌봄 대한 책임

감이 남성에 비해 높고 자신뿐만 아니라 가족의 건강에 대한 책임감이 높은 특성이 존재한
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factor parameter df  s.e. p-value
hazard 
ratio

age at the time of enrollment 1 0.1353 0.0034 <.0001 1.15

single/couple 
status

single male 1  1.8170 0.0573 <.0001 6.15

single female 1  1.1051 0.0479 <.0001 3.02

couple 0 0.0000 - - 1.00

whether or not 
family living 

together(except 
spouse)

yes 1   0.1639 0.0411 <.0001 1.18

no 0 0.0000 - - 1.00

house type

detached house 1   0.2918 0.0597 <.0001 1.34

multiplex 
house/multi-family 

house
1   0.0292 0.0587 0.6190 1.03

apartment 0 0.0000 - - 1.00

 monthly payment 
level

(unit: 10,000 won)

 < 50 1 0.1136 0.1074 0.2903 0.89

< 100 1 -0.2486 0.0920 0.0089 0.79

< 150 1 -0.2464 0.0726 0.0007 0.78

< 200 1 -0.1925 0.0544 0.0004 0.83

≥ 200 0 0.0000 - - 1.00

house price
at time of 
enrollment

(unit: 10,000 won)

< 20,000 1 0.3522 0.1967 0.0733 1.42

< 40,000 1 0.2519 0.1882 0.1807 1.29

< 60,000 1 0.0620 0.1867 0.7397 1.06

< 80,000 1 0.0421 0.2009 0.8341 1.04

≥ 80,000 0 0.0000 - - 1.00

number of houses 
owned

one 1 0.2696 0.1265 0.0330 1.31

more than two 0 0.0000 - - -

<Table 6> Estimate of Cox-PH Model

다. 결국, 배우자의 존재는 여성보다 남성의 신체적 정신적 건강에 긍정적 영향을 미친다

(Umberson 1992). 이러한 점에 비추어볼 때, 주택연금의 경우도 독신 남성 피보증인은 독

신 여성에 비해 사망해지 위험이 exp(1.8170-1.1051)=2.04배 높아 같은 독신일 경우 여

성에 비해 남성의 사망해지 위험이 높음을 알 수 있다.  
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세 번째 요인인 동거가족 여부(배우자 제외)의 경우 배우자 이외 동거가족이 있는 경우

가 동거가족이 없는 경우 대비 사망해지 위험비는 exp(0.1639)=1.18배 높았다. 배우자 

이외 대표적인 동거가족으로는 성인자녀와 고령의 부모를 들 수 있다. 자녀가 부모를 보살

피기 위한 경우를 제외하고 부모가 성인자녀와 동거하는 이유는 청년 실업률 증가, 자녀의 

대학원 진학 등 교육 기간 연장, 청년층의 주거 공간 부족, 결혼연령 증가와 같은 사회경제

적 문제와 연관이 있다(Sgritta 2001). 주택연금 가입자의 경우 주로 70대 고령층이 다수

인 점을 감안할 때, 동거하는 성인자녀의 연령은 30·40대 전·후일 가능성이 높다. 최근의 

청년실업 문제뿐만 아니라 결혼은 의무가 아닌 선택으로 여기는 사회현상에 비추어볼 때, 

주택연금 가입자(피보증인)의 동거자녀는 청년층보다는 미혼이거나 또는 비혼을 선택한 

30~40대 성인자녀일 가능성이 높다. 일반적으로 성인자녀와 부모가 동거할 경우 자녀와 

부모 관계에 미치는 영향은 긍정적 측면과 부정적 측면이 공존한다(성미애 외 2017). 본 

연구의 결과에서는 미혼 또는 비혼을 선택한 성인자녀와의 동거가 부모에게 스트레스를 

불러일으키고 관계의 질을 악화시키며, 심리적 안녕감에 부정적으로 작용한다는 부정적 

측면의 선행연구(McLanahan & Adams 1987; Ward & Spitze 1992; Birditt et al. 

2010)의 결과와 유사함을 보여주고 있다. 한편, 최근에는 급격한 고령화로 인해 노년이 된 

자녀가 부모를 부양하는 노노(老老)부양 추세도 증가하고 있다.6) 이러한 측면들을 고려할 

때, 성인자녀 또는 고령의 부모와의 동거로 인한 경제적 부담 및 스트레스가 주택연금 가

입자(피보증인)의 사망해지위험 증가에 영향을 미친 것으로 판단된다. 

네 번째로 주택연금 가입자(피보증인)의 사망에 영향을 주는 요인인 담보주택 유형을 보

면, 아파트 대비 단독주택의 사망해지 위험비는 exp(0.2918)=1.34배, 연립/다세대/기타

의 경우는 아파트 대비 exp(0.0292)=1.03배 높게 나타났다. 아파트는 신체기능이 저하되

는 고령자의 특성상 연립이나 다세대 주택에 비해 공동의 유지관리가 가능하고 생활의 편

의성이 높은 특성이 있다. 또한, 주택법상 아파트에는 경로당이 존재하여 고령자의 다양한 

사회적 관계 형성에도 도움이 된다(최성헌 2020). 따라서 아파트 거주 주택연금 가입자(피

보증인)의 삶의 만족도가 연립이나 다세대 주택에 거주 가입자에 비해 높은 점이 사망해지

6) 「2020년도 노인실태조사」 용역보고서에 의하면, 65세 이상 노인이 부모에게 정기적 현금 
지원을 제공하는 비율은 2014년 16.7%, 2017년 32.1%, 2020년 61.7%로 빠르게 증가하
는 추세이다. 
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위험을 낮추는 결과로 이어질 수 있다. 

 다섯 번째로 주택연금 가입자(피보증인)의 사망해지에 영향을 주는 요인은 월지급금 규

모로 통계적으로 유의하지 않은 월지급금 규모 200만 원 이상의 집단을 제외한 나머지 월

지급금 규모의 경우 월지급금 50만 원 미만 대비 사망해지 위험비는 약 0.8배로 나타났다. 

즉, 월지급금 50만 원 미만보다 많은 월지급금을 수령하는 가입자(피보증인)의 사망해지

위험이 약 20% 낮음을 알 수 있다.  월지급금이 노후소득과 유사한 성격임을 감안하면, 소

득이 높을수록 사망위험이 낮게 나타난다는 Ⅱ장의 선행연구 결과와 달리 주택연금의 경

우 월지급금 50만 원 미만을 제외한 나머지 월지급금 규모에서는 사망해지위험과 반비례

한 추세가 뚜렷하게 나타나지 않았다. 월지급금은 연소자 연령과 담보주택가격별로 제시

되는데 연령과 담보주택가격은 사망해지위험에 유의한 영향을 미치는 변수로 이미 나타난 

점을 감안하면, 월지급금이 사망해지위험과 반비례하게 나타나지 않은 원인은 의료비 및 

주택수선비 등의 목돈 사용이 가능한 주택연금의 수시인출제도가 존재하기 때문으로 추정

된다. 주택연금 가입자는 의료비 등 목돈 수요 발생 시 대출한도의 일정비율 이내에서 수

시로 인출할 수 있으므로, 동일한 연령 및 담보주택가격인 상태에서 수시인출 한도를 설정

하게 되면 그렇지 않은 경우에 비해 월지급금은 감소하게 된다.7) 본 연구의 분석대상 계약

에서 수시 인출금 활용이 가능한 종신혼합방식을 선택한 총 18,924건 중 월지급금 규모 

50~100만 원(7,964건)과 100~150만 원(3,879 건)을 수령하는 계약의 비중이 약 63%를 

차지하여 이러한 사실을 뒷받침하고 있다.

여섯 번째로 주택연금 가입자(피보증인)의 사망에 영향을 주는 요인은 주택연금 가입 시 

담보주택 가격으로 담보주택 가격이 낮을수록 사망해지 위험은 더 커지는 것으로 나타났

으며, 담보주택 가격 8억 원 이상 대비 담보주택 가격이 가장 낮은 2억 원 미만의 경우의 

사망해지 위험비는 exp(0.3522)=1.42배 높은 경향을 보였다. 마지막으로 다주택 여부의 

경우도  2주택 이상 보유자 대비 1주택자의 사망해지 위험비는 exp(0.2696)= 1.31배 높

게 나타났다. 일반적으로 은퇴 후 소득이 부족한 고령층의 특성상 주택과 같은 자산보유수

준이 고령층 삶의 질에 큰 영향을 미칠 수 있다. 미국에서는 고령층의 금융자산 수준이 건

7) 주택연금 가입자의 대출한도는 계리모형에 의해 산정된 월지급금의 현재가치금액이다. 수시
인출금은 대출한도의 일정비율로 설정할 수 있으므로 수시인출금 설정 시에는 월지급금은 
감소하게 된다. 
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강상태에 유의한 영향을 미쳤다(Robert and House 1996). 반면, 우리나라는 고령층 보

유자산의 대부분이 주택과 같은 실물자산이라는 점을 고려할 때, 주택가격이 높거나 다

(多)주택자인 주택연금 가입자의 건강 또는 사망해지 위험에 영향을 미칠 수 있음을 보여

주는 결과라 할 수 있다. 

 일반적으로 소득 및 자산과 같은 사회경제적 수준의 차이는 의료서비스 접근 또는 이용

에 대한 불평등으로 이어질 수 있으며 특히, 사회경제적 수준이 높은 개인 일수록 의료기

술 발달로 인한 혜택을 누릴 가능성이 크다(Cristia 2009). 결국, 주택연금 가입자(피보증

인)의 경우도 70대 이상의 고령자 비중이 높아 만성질환에 의한 의료비 부담이 존재하는 

상황에서 이에 대처가 가능한 가입자(피보증인)일수록 사망해지 위험이 낮게 나타난 것으

로 판단된다. 

Ⅴ.  결론 및 시사점 

주택연금은 가입자가 종신까지 노후 생활비 수령이 가능하기 때문에 주택연금제도의 지

속가능성 제고를 위하여 계약해지에 대한 분석이 중요하다. 최근 주택연금 가입자의 사망

해지 경험데이터가 축적되어 이를 생존분석 기법 중 하나인 Cox-비례위험모형을 이용하

여 주택연금 가입자(피보증인 기준)의 사망해지요인을 최초로 분석하였다.

분석결과, 주택연금 가입자의 사망해지 요인에 유의한 영향을 주는 요인은 가입자(피보

증인)의 인구통계적 요인(주택연금 가입 시 연령, 독신 여부, 배우자 제외 동거가족 유무)

과, 주택 및 경제적 요인(주택유형, 가입 시 담보주택  가격, 다주택 여부, 월지급금)으로 

구분된다. 인구통계적 요인에서는 독신 남성, 배우자 이외 동거가족이 있을 경우, 연령이 

증가할수록 사망해지 위험이 높게 나타났다. 한편, 주거환경 및 경제적 요인에서는 비(非)

아파트 거주, 1주택자, 가입 시 담보주택가격이 낮을수록 사망해지위험이 높았다. 상기 요

인들은 선행연구와 유사한 결과를 보여주었다. 다만, 월지급금 규모의 경우 주택연금의 수

시 인출금을 활용할 수 있다는 점을 고려할 필요가 있었다. 

결론적으로 고령인 주택연금 가입자는 인구 통계적 특성과 경제적 특성 이외에 아파트 
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거주 여부와 같은 주거환경 측면도 사망위험에 유의한 영향을 미쳤음을 알 수 있다. 본 연

구의 분석결과를 통해 가입자 집단별 사망위험 격차 해소를 위한 제도개선, 계리모형 및 

리스크 관리 측면에서의 정책적 시사점을 제안하고자 한다.  

먼저, 제도개선 관점에서 독신 남성을 중심으로 독신 가입자의 사망해지 위험 격차 해소

를 위해 건강습관 개선 및 정서적 외로움을 해소할 수 있는 돌봄 정책이 활성화될 필요가 

있다. 사회적 측면에서도 최근 코로나19의 영향으로 고령 독신가구의 사회적 고립도와 고

독사가 증가하는 상황임을 감안하면 이를 해소할 방안 마련이 절실한 상황이다. 참고로 영

국과 일본은 중앙정부 차원에서 고령자의 고독방지를 위한 전담 부서를 신설하고 운영 중

인 만큼, 우리나라도 국가적 차원에서 이를 적극적으로 검토할 필요가 있다. 또한, 주거 환

경적 측면에서 단독/연립주택과 같은 비(非) 아파트 주택은 아파트에 비해 접근성 및 편의

성이 떨어지고 공동관리가 불가능하므로 신체능력이 저하된 고령자에게는 열악한 주거환

경일 수 있다. 따라서 비(非) 아파트 주택 거주 가입자에 대한 주택유지 및 수선, 화재보험 

가입 등에 대한 비용 지원 확대 등을 적극적으로 고려할 필요가 있다. 

다음으로 주택연금 계리모형 및 리스크 관리 개선 차원에서도 주택연금 가입자의 사망

해지 위험 요인을 고려한 생존확률 산정을 고려할 필요가 있다. 특히, 부부·독신 여부 등과 

같이 사망해지위험 격차가 큰 요인에 대한 가입자 그룹별 생존확률을 적용하여 이를 월지

급금 산정에 반영하는 방안을 검토할 필요가 있다. 사망해지 위험 격차가 큰 가입자 그룹

별 차등적인 월지급금이 적용된다면 기대여명이 낮은 가입자에 대한 가입유인을 높임으로

써 역 선택 해소는 물론, 주택연금 활성화에도 기여할 수 있을 것이다. 다만, 주택연금 월

지급금은 생존확률뿐만 아니라 주택가격상승률, 연금산정이자율 등을 동시에 감안하여 산

정되므로 다른 주요변수가 동일한 상황에서 적용될 필요가 있다. 리스크 관리 측면에서도 

성별, 연령 이외에 사망해지 요인을 반영할 경우 주택연금의 장수리스크 요인에 대한 효과

적인 대응 및 관리가 가능하여 궁극적으로 주택연금 재정건전성 제고에 도움을 줄 수 있을 

것이다. 

 본 연구는 주택연금 가입자의 사망해지 요인을 최초로 분석하였다는 점에서 의의가 있

다. 그러나 아래와 같은 한계점이 존재한다. 먼저, 분석데이터의 제약으로 인해 피보증인

의 사망일자 파악이 어려운 피보증인 사망 후 배우자가 수급 중인 계약은 분석대상에서 제



62 보험금융연구 제33권 제4호

외하였다. 물론, 해당계약 건수는 4.2% 수준에 불과하나 그럼에도 불구하고 정확한 사망

해지요인 파악을 위해서는 이를 보완할 필요가 있다.  또한, 본 연구에서 제시한 설명변수 

이외에 주택연금 사망해지에 미치는 다양한 외생적 변수를 고려하지 못한 한계도 존재한

다. 향후에는 본 연구의 한계점을 보완하고 주택연금 경험데이터가 더욱 축적된 시점에서 

사망해지 요인에 대한 추가적인 연구가 필요할 것이다. 
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Abstract

This study analyzed the factors affecting the death termination of Korean 

Home Pension subscribers using the Cox-PH model. As a result of the analysis, 

Korean Home Pension subscribers(reverse mortgage with public guarantee) 

had a higher risk of death when they were aged, single, and had family 

members living with them other than spouses. On the other hand, the higher 

the housing price, the lower the risk of death for apartment residents, 

multi-home owners, and subscribers who belong to monthly payment range 

with a high proportion of mixed life. Based on the results of the analysis of the 

death termination factors of them, it is necessary to come up with a measure 

to reduce the death risk gap among Korean Home Pension subscriber groups. 

In addition, if the death termination factors presented in this study are used to 

manage the longevity risk of the Korean Home Pension, it will improve the 

financial soundness of it’s system. 

※ Key words: Death Termination, Korean home pension, Warrantee, 

Cox proportional hazard model  
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I. 서론

1. 연구배경 및 목적

우리 국민은 의료기술의 발달 등으로 인한 평균수명 연장이라는 축복을 누림과 동시에 

OECD 국가들 중 가장 높은 수준(38.9%, 2020년 기준)의 노인빈곤율이 말해주듯 절반에 

가까운 노인들은 길어진 은퇴 이후의 시간을 빈곤하게 보내고 있다. 한편으로는 국민의 가

장 기초적인 노후소득원인 국민연금은 2057년이면 적립금이 고갈될 것으로 예상된다. 우

리나라보다 먼저 연금개혁을 먼저 단행한 서구 국가들의 경우 공적연금은 지속가능성을 

담보하기 위해 더 내고 덜 받는 방향으로 바꾸고 사적연금의 기능을 강화하는 방향으로 개

혁하였다. 최근 발표된 「새정부 경제정책방향(2022. 6. 16.)」에서는 먼저 개혁을 단행한 

서구 국가들과 유사하게 “적정 노후소득 보장 및 지속가능성 확보를 위한 연금개혁 추진을 

위해 공적연금 개편과 사적연금 활성화”를 제시하였다. 

현재 국민연금 가입자의 평균 근로기간(약 25년)을 고려했을 때 이를 통해 기대할 수 있

는 노후소득대체율은 25%(이태열 외 2014) 수준이다. 하지만 지속가능성 제고를 위한 개

혁을 앞둔 국민연금의 지급률은 앞으로 낮아지거나 현 상태를 유지할 것으로 예상된다. 

따라서 안정적인 노후소득원 확보를 위해서는 사적연금을 활용한 연금자산 확보가 매우 

중요하다. 그러나 개인이 현재 필요한 소비를 줄이고 불확실한 미래를 위해 길게는 수십 

년간 유동성이 제약되는 연금자산에 자금을 적립하는 것은 쉬운 일이 아니다. 따라서 자발

적인 노후소득원 확보를 유도하기 위해서는 현재 소비를 줄이고 연금자산을 적립할 만한 

유인(인센티브)을 제공할 필요가 있다. 국민연금과 퇴직연금은 가입 대상 및 납입액이 법

률로 정해져 있어 이에 대한 납입유인 제공이 가입 및 납입액에 미치는 영향이 제한적이

다. 그러나 개인연금은 개인의 판단에 따라 가입 및 납입액 수준이 결정되므로 납입유인

(인센티브)에 따라 가입 및 납입액 규모가 영향을 받을 수 있다. 

국민이 임의로 노후소득원을 적립하는 개인연금에 대한 납입유인을 제공하는 대표적인 

상품은 세제적격 개인연금저축(이하, ‘연금저축’이라 함)과 퇴직연금 및 IRP 추가납입을 

들 수 있다. 정부는 이 둘을 합쳐 연금계좌로 통칭하고 해당 연금 상품에 적립금액 납입 시 
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일정 한도 내에서 비율을 정해 세금을 공제해 주는 세액공제 혜택을 제공한다. 또한 적립

된 자산이 운용되는 동안 수익에 대해서도 비과세, 연금 수령 시 과세를 하는 방식으로 사

적연금 납입을 장려(유인)하고 있다. 이번에 발표된 사적연금 활성화 방안에서는 연금저축

의 세액공제 한도를 기존 400만 원에서 600만 원으로 상향 조정해 연금저축과 IRP의(이

하, ‘연금계좌’라 함) 세제혜택 총 한도를 현재 700만 원에서 900만 원으로 증가시키는 방

안이 발표되었다.

본 논문에서는 새로운 제도의 효과를 예상해 보기 위해 2014년부터 2019년까지 근로

소득자의 연금계좌 납입 추이를 모집단 정보인 「국세통계연보」를 통해 살펴보고 2015년 

퇴직연금 및 IRP 세제혜택 한도 확대(400만 원 → 700만 원), 그리고 2017년 연소득 1.2

억 원 이상자에 대한 연금저축 세제혜택 한도 축소(400만 원 → 300만 원) 등의 정책들이 

연금계좌 납입자의 행태에 미친 영향을 소득계층별로 분석하였다.

분석 결과, 2015년 퇴직연금 및 IRP 세제혜택 한도 상향 이후 대부분 소득계층에서 연

금계좌 납입액이 증가하였으나 중산층 이상 특히 고소득층의 추가 납입이 두드러진 것으

로 나타났다. 그리고 연소득 1.2억 원 이상자의 연금저축 납입액 세제혜택 한도 축소(400

만 원 → 300만 원) 이후 해당 계층은 연금저축 납입액을 세제혜택 한도 이하로 감소시키

고, 대신 세제혜택 한도가 상향 조정된 퇴직연금 및 IRP로 연금자산을 적립하는 행태를 보

였다. 한편 연소득 4,000만 원 이하 저소득층의 경우 세제혜택 상향 조정 이후에도 연금계

좌 가입률이 지속적으로 감소하였는데, 이는 세제혜택 그리고 세제혜택 한도 확대가 저소

득층에는 별다른 사적연금 납입유인을 제공하지 못했기 때문으로 풀이된다. 

2. 선행연구 및 차별성

사적연금의 세제혜택 한도 변화가 개인의 사적연금 납입행태에 미치는 초기 연구로는 

김병권 외(2013)의 연구를 들 수 있다. 이들은 노동패널 자료를 활용한 계량분석을 통해 

2006년 연금저축에 대한 세제혜택(당시 소득공제) 한도가 240만 원에서 300만 원으로 상

향 조정으로 인해 가입자의 연금저축 납입액이 증가했지만, 여타 저축액은 감소한 것으로 

분석하였다. 하지만 이들 연구는 세제혜택 한도 상향 조정이 평균적인 연금저축 납입액 변
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화에 미치는 영향을 살펴보았을 뿐 소득수준별 영향을 살펴보지는 못했다는 한계가 있다. 

사적연금에 대한 세제혜택이 소득수준별로 미치는 영향에 대해 살펴본 연구로는 정원

석·강성호(2015)의 연구를 들 수 있다. 이들은 「재정패널조사」를 활용하여 소득 변화가 

가입자의 연금저축 납입액 수준별로 미치는 영향을 분위회귀(Quantile Regression)를 사

용하여 추정하였다. 이들은 납입액 수준이 납입자들 중 중간 정도인 집단은 소득변화에 따

른 연금저축 납입액 변화가 크게 나타나는 반면 납입액 수준이 낮거나 높은 집단은 소득변

화에 따른 연금저축 변화가 거의 나타나지 않음을 보였다. 이들은 연금저축 수준이 낮은 

집단은 저축 여력이 적은 집단이기 때문에 추가적인 소득이 발생한다 해도 연금저축 납입

액 변화가 나타나지 않는 것이며, 연금저축 수준이 높은 집단의 경우 이미 세제혜택 한도

에 가깝게 연금저축을 납입하고 있으므로 소득이 증가한다 해도 연금저축을 증액할 유인

이 없기 때문이라고 설명하였다. 이들은 소득수준과 세제혜택 한도가 납입액 변화에 미치

는 영향을 설명하고 예측했지만, 실제 세제혜택 한도가 상향 조정되었을 때 일어나는 변화

를 분석한 것은 아니라는 한계를 가진다.

세제혜택 한도 상향이 미치는 영향을 소득계층별로 분석한 연구로는 정원석·강성호

(2017a)의 연구를 들 수 있다. 이들은 「재정패널조사」를 활용하여 2011년 연금저축에 대

한 세제혜택 한도 상향(300만 원 → 400만 원)에 따른 연금저축 납입액 변화를 소득수준

별로 나누어 분석했으며 세제혜택 한도 상향 조정이 중산층 및 고소득층의 연금저축 납입

액 증가에 영향을 주었고, 특히 소득수준이 높은 계층일수록 연금저축 납입액이 더 많이 

증가한 것으로 분석하였다. 분석결과를 바탕으로 이들은 2015년 퇴직연금 및 IRP 납입액

에 대한 세제혜택 상향 한도 역시 중산층 이상 고소득층의 사적연금 납입액을 증가시키는 

효과가 있을 것으로 예상하였다.

제도 변화가 저소득층 연금저축 납입유인을 제공하지 못해 연금저축을 증가시키지 못하

는 문제점에 대한 연구도 다수 이루어졌다. 이들 연구들은 주로 연금저축 납입액에 대한 

세제혜택 방식이 세액공제방식으로 전환될 2014년 무렵 나타난 저소득층의 반응을 제도 

연구(문성훈·김수성 2014; 김진석 2016; 김수성·차명기 2016; 정원석·문성훈 2016)를 

통해 분석하여 세액공제로의 전환이 저소득층의 연금저축을 감소시킬 것이라고 주장하였

다. 하지만 동 연구는 세제혜택 방식변화로 인한 납입유인의 감소에 대한 설명을 하고 있
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기는 하나 특정 소득계층에 대한 세제혜택 한도를 감소시킬 경우 나타나는 경제주체의 반

응에 대해서는 제도적 혹은 실증적으로 보여주지 않고 있다.

정원석(2018)은 연소득 5,500만 원 이하 저소득층에 대한 연금저축 세액공제율 추가적

용이 해당 계층의 연금저축 납입행태에 미친 영향을 「재정패널조사」를 활용하여 분석하였

다. 분석결과 저소득층에 대한 추가공제율 적용에도 저소득층의 연금저축 감소 추세에 유

의미한 변화는 일어나지 않은 것으로 나타났다.

해외에도 세제가 연금 납입액 혹은 저축에 미치는 영향을 살펴본 연구가 존재한다. 

Rutledge et al.(2015)은 미국에서 50세 이상자에게 퇴직연금(401k) 추가 기여금에 대한 

세제혜택 한도를 추가로 제공한 정책(Catch-up Contribution)이 해당 계층의 연금저축 

납입행위에 미친 영향을 분석하였다. 분석결과 세제혜택 상향 조정 대상이 된 집단 중 이

전에 세제혜택 한도 가까이 추가 기여를 했던 개인들은 Catch-up Contribution 대상자

가 된 이후 한도 상향을 활용하여 연금자산을 추가로 적립한 것으로 나타났다. 이를 통해 

세제혜택 상향 조정이 고소득층이 주로 반응하는 제도임을 주장하였다.

소득수준을 고려한 정책을 논의한 사례로는 Orszag(2004)를 들 수 있는데, 그는 세제

혜택 한도 상향으로 인한 혜택은 주로 고소득층에 돌아가므로 저소득층에 실질적인 도움

을 주기 위해서는 세액공제와 유사한 Saver’s Credit을 적용할 것을 주장하였다. 또한 세

액공제와 같은 방식은 과세미달자에게는 실질적인 혜택을 제공하지 못하므로, 저소득층에 

대해서 결정세액이 0원이 되더라도 해당 금액에 대한 세액공제를 받을 수 있는 환급형 세

액공제(Refundable Tax Credit)가 필요함을 주장하였다.

Chetty(2014)는 회사마다 퇴직연금 적립률이 단체협약에 따라 다른 덴마크의 사례를 

분석하여 근로자의 연금계좌와 일반저축계좌의 잔액 현황을 분석하였다. 분석결과 단체협

약을 통해 정해지는 퇴직연금 적립금은 순저축(Net-Saving)으로 이어지는 비율이 매우 

높으나 정부의 보조금 등은 순저축(Net-Saving)으로 이어지는 비율이 낮은 것으로 나타

났다. 이들은 이러한 연구 결과를 바탕으로 세제혜택 제공보다는 자동저축제도 도입 등 인

간의 행동 특성을 반영한 정책이 오히려 효과적임을 주장하였다.

세제혜택이 사적연금 납입에 미친 영향들을 살펴본 지금까지의 논의를 종합하면 세제혜

택 한도 상향과 같은 정책에는 주로 고소득층이 반응하며 저소득층에는 별다른 영향을 미
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치지 못하는 것으로 정리할 수 있다.

본 연구는 2015년 상향 조정된 퇴직연금 및 IRP계좌에 대한 소득계층별 반응을 예측한 

연구들(정원석·강성호 2017a 등)과 일치하는지를 확인하고 정책의 효과와 시사점을 도출

한다. 또한, 2017년에는 연소득 1.2억이 넘는 특정 소득계층의 연금저축 세제혜택 한도 

하향 조정 이후 경제주체의 행동을 분석하고 시사점을 제공한다는 점, 그리고 IRP세제혜

택 상향 조정에 대한 분석을 처음으로 제공한다는 점에서 차별성과 기여가 있다. 

이후 구성은 다음과 같다. 2장에서는 우리나라 연금세제와 변화에 대해 간략하게 소개

를 한다. 3장에서는 「국세통계연보」 자료를 활용하여 정책효과를 분석한다. 그리고 4장에

서는 결론 및 시사점을 제시한다.

Ⅱ. 연금세제 개요와 최근 변화

본 연구가 분석하고자 하는 세제에 따른 연금계좌 납입 여부 및 납입액의 변화 추이를 

살펴보기 위해 먼저 연금계좌에 대한 세제의 개요와 세제 변화 사항을 간략히 소개한다.

국민연금 및 공무원연금 등 공적연금의 경우 가입자의 기여금에 대해 비과세(E) 하고, 

적립기 운용수익에 대해 비과세(E) 하며 연금 수령기에 수령하는 연금에 대해 과세(T) 하

는 EET1) 방식을 적용하고 있다. 연금세제에 대한 EET방식의 과세는 가입자의 납세 시점

을 이연시켜주는 효과가 있어 가입자에게 연금자산 적립유인을 줄 수 있다. 이러한 연금 

과세 체계는 2001년 도입되어 큰 변화 없이 현재까지 적용되고 있다.

퇴직연금은 근로자퇴직급여보장법에 의해 가입 대상과 납입액이 규율된다는 점에서 공

적인 성격을 가지나 운용자가 고용주 및 퇴직연금 사업자 등 사적 주체이고, 급여 측면에

서는 가입자(고용주)가 납입한 만큼 연금을 수령한다는 측면에서는 사적연금의 특징을 가

진다. 세제 측면에서는 고용주가 근로자를 위해 기여한 퇴직연금은 고용주의 손금으로 인

정하고, 가입자 퇴직 시 분류과세2)인 퇴직소득으로 과세한다. 가입자가 퇴직연금 적립금

1) 연금 기여금 납부 시 비과세(Exempt), 적립금 운용 시 비과세(Exempt), 연금 수령 시 과
세(Tax)를 의미한다.

2) 종류를 달리하는 과세로 금액이 아무리 많아도 여타 소득과 합산되어 누진적으로 과세하는 종
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을 연금으로 수령할 경우 퇴직소득세를 30% 감면하고 나머지 70%를 연금 수령기간 동안 

나누어 납부한다. 그리고 연금 수령 기간이 10년을 넘는 경우에는 10년 이상 수령하는 금

액에 대한 퇴직소득세 감면률을 40%까지 높여 적용하고 있다. 한편, 가입자는 본인 퇴직

연금(DC)계좌나 개인형퇴직연금(IRP)계좌에 본인 의사에 따라 추가적인 기여금을 납입 

할 수 있다. 퇴직연금에 대한 세제 역시 가입자의 퇴직연금 납입과 연금화 수령을 장려하

는 방향으로 제도를 변화시켜 나가고 있음을 알 수 있다.

개인연금은 크게 기여금에 대해 세제혜택이 주어지는 세제적격 개인연금(이하, ‘연금저

축’이라 함)과 기여금에 대해 세제혜택이 주어지지 않는 세제비적격 개인연금(이하, ‘연금

보험’이라 함)으로 나눌 수 있다.3)

개인형 퇴직연금(IRP)이나 연금저축처럼 개인 의사에 따라 연금자산을 적립할 방법이 

있지만, 개인이 현재 소비를 포기하고 수십 년 후 노후를 위해 퇴직연금 혹은 연금저축 계

좌에 기여금을 납입하는 것은 사실 쉬운 일이 아니다. 따라서 정부는 국민의 연금자산 마

련을 장려하기 위해 개인형 퇴직연금(IRP)과 연금저축을 연금계좌로 묶어 개인이 자발적

으로 납입하는 적립금에 대해 세제혜택을 부여하고 있다. 연금계좌에 적립금 납입 시에는 

12~15%의 세액공제를 제공하며, 연금계좌에서 적립금이 운용하는 기간 동안 발생하는 

운용수익에 대해서는 비과세한다. 그리고 연금 수령 연령이 되어 적립금을 연금으로 수령

하는 경우 수령액이 연간 1,200만 원을 넘지 않을 경우 3~5%의 세율로 분리과세를 적용

하고, 해당 금액을 넘으면 전액에 대해 종합과세한다.

연금계좌에 기여금 납입 시 제공되는 세제혜택은 2013년까지는 과세 대상에서 해당 납

입액을 제외시키는 소득공제방식으로 운영되어 오다가, 2014년부터는 납입액의 일정비율

을 세금에서 공제해 주는 세액공제 방식으로 전환되었다. 퇴직연금과 연금저축을 합한 연

금계좌 납입액에 대한 세제혜택 한도는 2011년 연간 300만 원에서 400만 원으로 확대되

었고, 2015년 연금저축의 세제혜택 한도는 400만 원으로 하되 퇴직연금과 IRP 본인 납입

액에 대한 세제혜택 한도를 700만 원으로 상향 조정하여 연금계좌의 세제혜택 한도는 

700만 원으로 증가하였다. 2017년에는 전체 연금계좌의 세제혜택 한도는 700만 원으로 

합소득세를 적용 받지 않는다.
3) 본 연구에서는 세제혜택과 연금 납입 추이를 살펴보기 위해 세제적격 연금에 초점을 맞추어 

논의를 진행한다.
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Year 2014 2015 2017 2023(Planned)

Pension 
Account

Change from 
Tax Exempt to 

Tax Credit

Tax Credit 
Limit KRW 7M

Apply the 
credit rate 15% 
to Worker with 
annual income 

Below 5.5M

-
Tax Credit 

Limit 9M KRW

Retirement 
Pension

 -

Tax Credit 
Limit

KRW 4M →
KRW 7M

- -

Tax Preferred 
Pension 
Savings

-
Tax Credit 

Limit KRW 4M

Tax Credit 
Limit reduced 
to KRW 3M 
who earns 
more than 

KRW 120M a 
year

Tax Credit 
Limit

KRW 4M → 
KRW 6M

<Table 1> Changes of Tax Treatment on Pension Account

유지하되 연소득 1억 2천만 원 이상 소득자의 연금저축 납입액에 대한 세제혜택 한도를 

300만 원으로 하향 조정하였다. 그리고 이번 발표에서는 연금저축의 세제혜택 한도를 

600만 원으로 상향 조정하고 연금저축과 IRP를 합산한 연금계좌의 세제혜택 한도는 900

만 원으로 상향 조정할 계획을 발표하였다. <Table 1>에서는 2014년 이후 연금계좌 세제 

혜택의 주요 변화 과정을 제시하고 있다.

III. 연금계좌 분석

1. 사용자료

본 연구에서 연금계좌 가입자의 행태를 국세청에서 매년 공개하는 「국세통계연보」를 활

용하여 분석하였다. 「국세통계연보」는 표본추출방식을 사용하는 여타 자료와 달리 모든 

국민(Populations)의 납세 정보를 활용해 관심 있는 변수에 대한 모수(Parameter) 정보

를 살펴볼 수 있다. 특히 이러한 모수에 대한 정보를 연령별, 소득수준별 등 다양한 기준에 



세제변화에 따른 연금저축과 IRP 납입행태 분석 79

따른 납세자 그룹의 통계적 특징을 제공한다. 따라서 모수의 정보를 관심 있는 기준에 따

라 살펴보고 분석할 수 있다는 장점을 가진다.

분석 기간은 연금계좌 납입액에 대한 세제혜택 방식이 소득공제에서 세액공제로 바뀐 

2014년 이후 가장 최근 자료인 2020년까지 7년 동안이다. 분석 대상은 IRP가 기본적으

로 근로자를 대상으로 한 제도라는 점과 대상의 동질성 등을 고려해 근로소득자로 한정하

였다.4)

2. 연금계좌 가입 및 납입행태 분석

가. 연금계좌(연금저축 + 퇴직연금)

「국세통계연보」에 따르면 전체 근로자 중에서 연금계좌(Pension Account)에 연금을 

납입한 가입자의 숫자는 2014년 237.9만 명에서 2017년 250.5만 명 그리고 2020년 

274만 명으로 증가하였다. <Table 2>는 2014년 이후 근로자 중 연금계좌에 연금을 납입

한 사람의 비율(이하, ‘가입률’이라 함)과 평균 납입액 추이를 소득계층별로 보여주고 있

다. 연금계좌에 납입한 적이 있는 근로자의 비율은 2014년 14.3%에서 2019년 13.8%까

지 완만하게 감소하다가 2020년 14.1%로 소폭 회복되는 추세를 보여주고 있다. 이는 연

금계좌에 가입하는 근로자의 숫자는 증가하고 있지만 그 비율은 전체 근로소득자가 늘어

나는 비율보다는 높지 않음을 의미한다. 

연금계좌에 기여금을 납입하는 근로자의 평균 납입액은 2014년 258.2만 원에서 2020

년 308.7만 원으로 증가하였다. 연금계좌 납입 추이를 소득계층별로 나누어 살펴보면 계

층별로 상이한 추이가 발견된다. 연소득 2,000만 원 이하 계층의 2014년 가입률 2%에서 

2020년 1.47%로 7년간 0.5%p(25%)이상 감소하였고, 평균 납입액 역시 같은 기간 동안 

101만 원에서 74.7만 원으로 25만 원(25%) 이상 감소하였다. 같은 기간 동안 연소득 

2,000~4,000만 원 계층에서 역시 가입률 17.8%에서 12.1%로 5.6% 감소, 평균 납입액은 

2014년 208.2만 원에서 2019년 199.7만 8.5만 원 감소하였으며, 4,000~6,000만 원 계

층에서는 가입률 43.7%에서 33.1%로 10.6%p 감소하였다. 반면, 중산층5) 이상 계층이라 

4) 2017년부터 공무원 및 자영업자 등도 IRP에 가입할 수 있도록 IRP 대상자가 확대되었다.
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Total 2,000 Below 2,000~4,000 4,000~6,000 6,000~8,000 8,000~10,000 10,000 Excess

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

2014 14.3 258.2 2.0 101.1 17.8 208.2 43.7 275.4 59.4 302.4 70.4 323.2 65.8 347.3

2015 14.1 271.0 1.7 69.6 16.3 195.7 42.7 271.5 58.6 316.7 70.0 363.7 67.8 414.5

2016 13.5 280.1 1.4 80.6 14.1 206.4 39.2 271.3 55.7 314.7 67.5 364.0 66.4 416.6

2017 13.9 279.1 1.5 74.5 13.6 198.5 37.7 268.4 54.5 321.0 66.3 369.8 67.4 396.4

2018 13.8 285.2 1.4 77.5 12.6 199.6 35.4 268.3 52.3 325.4 64.0 374.7 66.9 407.5

2019 13.8 289.4 1.5 79.6 12.1 199.7 33.9 270.6 50.8 329.6 62.3 381.6 65.4 419.5

2020 14.1 308.7 1.47 74.7 12.1 208.6 33.1 284.9 49.7 356.1 61.6 417.0 65.7 438.9

Source: Author’s Cauclation using Statistics Yearbook of National Tax Each Year.

할 수 있는 연소득 6,000~8,000만 원 계층에서는 가입률은 59.4%에서 49.7%로 9.7% 감

소하였으나 평균 납입액은 302.4만 원에서 356.1만 원으로 53.7만 원 증가하였다. 그리

고 연소득 8,000~1억 원 계층의 경우 역시 가입률은 다소 감소(70.4% → 61.6%)하였으

나 평균 납입액은 323.2만 원에서 417.0만 원으로 93.8만 원 증가하였다. 특히 고소득층

이라 할 수 있는 연소득 1억 초과 계층 가입률은 2014년과 2019년에 큰 차이를 보이지 않

았으나, 평균 납입액은 2014년 347.3만 원에서 2019년 438.9만 원으로 91.6만 원 증가

하였다. 이를 정리하면 시간이 지날수록 소득이 낮은 계층은 연금계좌 납입이 감소하였고, 

소득이 높을수록 연금계좌 납입이 증가하는 것으로 볼 수 있다.

<Table 2> Workers’ Pension Account Subscription Rate and Average Contributions by 

Income

(Unit: %, Excess ~ Below, 10K KRW)

소득수준별로 다른 연금계좌 납입행태 및 추이를 자세히 살펴보기 위해 <Table 3>에서

는 연금계좌 납입액의 전년 대비 변화율을 제시하고 있다. 해당 기간 연금계좌 납입액이 

증가한 연소득 6,000만 원 이상 중산층 이상 계층에서는 퇴직연금 및 IRP 납입에 대한 세

제혜택 한도가 400만 원에서 700만 원으로 증가한 2015년 연금계좌 납입액 증가율이 

6,000만 원 이상 계층의 경우 4.7%, 8,000만 원 이상 계층의 경우 12.5% 그리고 1억 원 

5) 소득세법 제59조의 3에 따르면 연금계좌 세액공제율은 연소득 5,500만 원을 이하 계층은 
15%, 이상 계층은 12%를 적용한다. 본 논문에서는 연소득 5,500만 원을 넘는 6,000만 원 
이상을 중산층으로 지칭하고, 1억 원 이상은 고소득층으로 지칭한다.
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Total 2,000 Below 2,000~4,000 4,000~6,000 6,000~8,000 8,000~10,000 10,000 Excess

2015 5.0 -31.1 -6.0 -1.4 4.7 12.5 19.4

2016 3.3 15.7 5.5 -0.1 -0.6 0.1 0.5

2017 -0.4 -7.5 -3.9 -1.1 2.0 1.6 -4.9

2018 2.2 3.9 0.6 -0.1 1.4 1.3 2.8

2019 1.5 2.7 0.0 0.9 1.3 1.9 2.9

2020 6.7 -6.2 4.5 5.3 8.5 8.1 0.4

초과 계층의 경우 19.4%였다. 이는 증가율이 1~3%에 불과한 여타 연도에 비해서 높은 수

치로 2015년부터 적용된 DC형 퇴직연금 및 IRP 납입액에 대한 세제혜택 한도 상향 조정

이 상대적으로 저축 여력이 큰 중산층 이상 소득계층의 연금자산 적립에 영향을 미친 것으

로 해석할 수 있다. 

특이한 점은 연소득 6,000만 원 이상 계층의 경우 연금계좌 납입액이 지속적으로 증가

하는 추이를 보였으나 1억 원 초과 계층의 경우 2017년 –4.9%의 감소세를 나타낸 것이다. 

이는 정부가 2017년부터 연소득 1.2억 원 이상자에 대한 연금저축 세제혜택 한도를 400

만 원에서 300만 원으로 하향 조정시킨 세제 변화가 영향을 미친 것으로 해석할 수 있다.

<Table 3> The Pension Account Contribution Changing Rate by Income and Year

(Unit: %, Excess ~ Below, 10K KRW)

Source: Author’s Cauclation using Statistics Yearbook of National Tax Each Year.

앞서 설명한 바와 같이 연금계좌는 연금저축과 퇴직연금 및 IRP 본인 납입액을 포괄한

다. 따라서 연금저축과 퇴직연금 및 IRP에 각각 적용된 세제변화의 효과를 살펴보기 위해 

연금저축과 퇴직연금 및 IRP와 납입자 추이 및 행태를 살펴보기로 한다.

나. 연금저축

연금저축(Tax Preferred Pension) 납입자의 숫자는 2014년 234.6만 명에서 2017년 

226.7만 명 그리고 2020년 216.4만 명으로 감소하는 추세를 보인다. 연금저축의 가입률 

및 평균 납입액 역시 전반적으로 감소하고 있다. 
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Total 2,000 Below 2,000~4,000 4,000~6,000 6,000~8,000 8,000~10,000 10,000 Excess

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

2014 14.1 257.5 1.9 101.7 17.5 208.3 43.3 275.0 58.6 301.1 69.0 320.2 64.4 344.0

2015 13.2 261.1 1.3 83.2 14.6 207.2 40.9 266.8 56.7 298.5 67.3 317.2 64.6 340.7

2016 12.9 257.8 1.3 82.2 13.3 203.5 38.0 260.7 54.2 292.6 64.9 311.5 63.1 334.1

2017 12.6 250.2 1.2 81.6 11.7 200.7 34.8 254.4 51.2 288.3 61.9 306.9 61.4 277.1

2018 11.9 249.4 1.0 82.8 10.0 199.1 31.3 249.1 47.7 285.2 58.2 304.4 59.0 274.9

2019 11.4 248.4 1.0 84.6 9.0 196.7 28.6 247.2 45.1 283.5 55.1 304.1 55.6 271.1

2020 11.1 253.8 0.9 77.4 8.4 198.9 26.6 248.8 42.6 292.2 52.9 317.2 53.7 272.6 

Source: Author’s Cauclation using Statistics Yearbook of National Tax Each Year.

<Table 4> Workers’ Tax Preferred Pension Subscription Rate and Average 

Contributions by Income

(Unit: %, Excess ~ Below, 10K KRW)

연금저축 전체 가입률은 2014년 14.1%에서 2020년 11.1%로 3%p 감소하였고, 2014

년 대비 감소율은 21.0% 수준이었다. 이를 소득수준별로 살펴보면 연소득 2,000만 원 이

하 계층의 경우 감소분은 1.03%p(1.9% → 1.0%) 남짓이나 감소율은 52.9%에 달했다. 

2,000~4,000만 원 계층의 가입률 감소분은 9.1%p(17.5% → 8.4%) 감소율은 52.0%, 연

소득 4,000~6,000만 원 계층은 16.7%p(43.3% → 28.6%) 감소하여 감소율이 38.6%, 연

소득 6,000~8,000만 원 계층은 16%p(58.6% → 42.6%) 감소 감소율은 27%였다. 소득이 

연간 1억 원이 넘는 소득계층의 경우 가입률은 2014년 66.4%에서 2020년 53.7%로 

10.6%p 감소하였으며, 같은 기간 동안 감소율은 16.5%였다. 가입률의 전년도 대비 변화

는 <Table 5>에 자세히 나타나 있다. 이러한 추이를 살펴보면 소득수준이 낮은 계층에서 

연금저축 가입률 감소율이 크게 나타났고, 소득수준이 높은 계층의 연금저축 가입률 감소

는 상대적으로 적은 것을 알 수 있다. 특히 연소득 2,000만 원 이하 계층의 경우 2015년 

한 해 동안에만 가입률이 33% 감소하였다. 이는 2014년 개정된 세법 적용 등으로 인해 과

세표준이 0원인 과세미달자가 대폭 증가하여 연금저축 납입유인이 사라진 저소득층이 연

금저축에 연금자산을 납입하지 않기 때문에 발생한 현상으로 보인다.6)

6) 2013년 60% 수준이던 연소득 2,000만 원 이하자 과세미달자 비율은 2014년 세법개정 이
후 81%로 높아졌다.
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Total 2,000 Below 2,000~4,000 4,000~6,000 6,000~8,000 8,000~10,00010,000 Excess

2015 -6.4% -33.0% -17.1% -5.5% -3.3% -2.5% 0.3%

2016 -1.8% -1.7% -8.5% -7.1% -4.4% -3.6% -2.3%

2017 -2.5% -9.8% -12.2% -8.4% -5.5% -4.6% -2.7%

2018 -5.2% -9.9% -14.5% -10.0% -6.8% -6.1% -3.8%

2019 -4.4% -6.0% -10.1% -8.7% -5.5% -5.3% -5.9%

2020 -2.7% -6.3% -6.3% -7.1% -5.5% -4.0% -3.3%

Changes -3.0%p -1.03%p -9.1%p -16.7%p -16%p -16.1%p -10.6%p

Change Rate -21.0% -52.9% -52.0% -38.6% -27.3% -23.3% -16.5%

Source: Author’s Cauclation using Statistics Yearbook of National Tax Each Year.

<Table 5> The Tax Preferred Pension Subscription Changing Rate 

by Income and Year 

(Unit: %, Excess ~ Below, 10K KRW)

한편 연금저축 평균 납입액 역시 해당 기간 동안 모든 소득계층에서 감소하였다. 

<Table 6>을 보면 감소율에서는 소득수준별로 다소 상이한 양상을 보였는데, 연소득 

2,000만 원 이하자(감소율 23.9%)부터 1억 원 이하 소득자(감소율 0.94%)까지 소득이 증

가할수록 감소율이 낮아지는 추이가 관찰되었다. 그리고 1억 원 초과 소득자의 경우 연금

저축 납입액이 해당 기간 동안 20.76% 감소(344만 원 → 272.6만 원, 71.4만 원 감소)하

여 모든 소득계층에서 감소율이 가장 크게 나타났다. 이를 앞서 살펴본 연금계좌 납입액 

추이와 비교해 보면, 연소득 4,000만 원 이하 소득자의 경우에도 연금계좌와 연금저축의 

납입액이 감소하는 것으로 나타났다. 그리고 4,000만 원 이상 소득계층의 경우 연금계좌

의 납입액에는 큰 변화가 없거나 오히려 증가하였으나 연금저축은 감소한 것으로 나타났

다. 따라서 해당 소득계층은 연금저축에 납입하던 납입금을 퇴직연금 혹은 IRP계좌 납입

으로 대체한 것으로 해석할 수 있다. 

특히 연소득 1억 원 초과자의 연금저축 납입액은 2017년 전년 대비 비교적 큰 폭(17%)

으로 감소하였다. 이는 2017년 연소득 1.2억 원 이상 근로자에 대한 연금저축 세제혜택 

한도가 400만 원에서 300만 원으로 하향 조정됨으로 인해 해당 계층 가입자들이 연금저

축 납입액 수준을 세제혜택 한도 이하로 줄였기 때문으로 판단된다. 한편, 연소득 1억 원 

이상 소득계층의 경우 연금저축은 감소했지만 연금계좌 납입액이 크게 증가하였으므로 해

당 계층 가입자들이 연금저축과 세제혜택은 같으나 세제혜택 한도가 더 높은 퇴직연금계
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Total 2,000 Below 2,000~4,000 4,000~6,000 6,000~8,000 8,000~10,00010,000 Excess

2015 1.4% -18.2% -0.6% -3.0% -0.9% -0.9% -1.0%

2016 -1.3% -1.2% -1.8% -2.3% -2.0% -1.8% -1.9%

2017 -2.9% -0.7% -1.4% -2.4% -1.5% -1.5% -17.0%

2018 -0.3% 1.4% -0.8% -2.1% -1.1% -0.8% -0.8%

2019 -0.4% 2.1% -1.2% -0.8% -0.6% -0.1% -1.4%

2020 2.2% -8.4% 1.1% 0.7% 3.1% 4.3% 0.5%

Changes -3.65 -24.27 -9.44 -26.22 -8.93 -3.02 -71.43

Change Rate -1.42% -23.86% -4.53% -9.54% -2.97% -0.94% -20.76%

Source: Author’s Cauclation using Statistics Yearbook of National Tax Each Year.

좌 및 IRP 등으로 연금저축을 대체한 것으로 해석할 수 있다.

<Table 6> Workers’ Tax Preferred Pension Contribution Changing Rate by 

Income and Year

(Unit: %, Excess ~ Below, 10K KRW)

다. 퇴직연금 및 IRP

<Table 7>은 퇴직연금계좌 및 IRP에 연금을 납입한 근로자의 비율과 평균 납입액의 추

이를 보여주고 있다. 

가입자 전체의 가입률 추이를 살펴보면, 2014년 0.31%(5.2만 명)에 불과했던 퇴직연금 

혹은 IRP 납입자의 비율은 퇴직연금 및 IRP 납입에 대한 세제혜택 한도가 700만 원으로 

상향된 2015년에는 가입률이 2.34%(40.4만 명)로 전년 대비 8배 수준으로 증가했다. 하

지만 이듬해인 2016년 가입률은 조정을 거치게 되는데, 이는 2015년 세제혜택 상향 조정

으로 인해 금융회사들이 적극적인 IRP마케팅을 펼쳐 일회성으로 납입한 소액계좌가 다수 

발생했기 때문으로 보인다. 마케팅에 영향을 받은 일회성 소액계좌가 대량 발생하여 평균 

납입액 역시 전년 대비 감소한 것으로 판단된다.7)

2016년 이후 모든 계층에서 퇴직연금 및 IRP 납입자 비중은 증가하였다. 전체 근로자

에서는 2014년 0.31%였던 납입자 비율이 2020년에는 5.43%로 5.11%p 증가하였는데, 

이를 인원수로 살펴보면 5.2만 명에서 105.7만 명으로 20배 증가한 것이다. 평균 납입액 

7) 금융감독원 2017년 국회 제출 자료에 따르면 2016년 8월 말 현재 계좌 적립금이 0원인 
‘깡통 계좌’가 전체 271만 개 중 154만 개로 57%에 달했다.
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역시 2014년 199.8만 원에서 2019년 281.3만 원으로 81.5만 원(41%) 증가하였다. 이를 

소득계층별로 나누어 살펴보면 계층별로 상이한 추이를 보인다.

연소득 2,000만 원 이하 계층의 경우 가입률은 2014년 0.05%에서 2020년 0.58%로 

0.53%p 증가하였다. 납입자 비율의 증가폭은 소득이 높을수록 크게 나타났는데, 연소득 

2,000~4,000만 원 계층의 경우 2014년 0.28%에서 2020년에는 4.66%로 4.38%p, 연소

득 4,000~6,000만 원 계층의 경우 2014년 0.66%에서 2020년에는 10.99%로 10.33%p 

증가하였다. 중산층 이상 계층이라 할 수 있는 연소득 6,000~8,000만 원 계층의 경우 

1.31%에서 16.7%로 15.39%p 증가하였으며, 연소득 8,000~1억 원 계층은 2.66%에서 

24.7%로 22.04%p, 1억 원 이상 계층의 경우 2.65%에서 35.73%로 33.07%p씩 각각 증

가하였다. 가입률 측면에서는 모든 소득계층에서 가입률이 상승하였고 특히 고소득층일수

록 퇴직연금 및 IRP 납입자 비중이 증가하는 것으로 나타났다.

납입액 측면에서는 소득수준별로 다른 납입행태가 더욱 두드러지게 나타난다. 연소득 

2,000만 원 이하 계층의 경우 2020년 평균 납입액은 2014년 보다 3.7만 원(71.3만 원 → 

67.6만 원) 감소하였다. 그러나 같은 기간 동안 2,000 ~ 4,000만 원 이하 계층의 경우 

32.5만 원(151만 원 → 183.5만 원), 4,000~6,000만 원 계층의 경우 58.4만 원(198.4만 

원 → 256.8만 원), 6,000~8,000만 원 계층의 경우 83.6만 원(231.7만 원 → 315.3만 

원), 8,000~1억 원 계층은 117.6만 원(242.2만 원 → 359.8만 원) 그리고 1억 초과 계층

은 129.5만 원(267.7만 원 → 397.2만 원) 증가하였다. 따라서 퇴직연금 및 IRP 납입에 

대한 증가는 주로 중산층 이상 고소득 계층에서 일어난 것을 알 수 있다. 

특히 연소득 1억 원 초과 계층의 경우 퇴직연금 및 IRP계좌 납입자 비율이 2014년 

2.65%에서 세제혜택이 확대된 2015년에는 20.96%로 크게 상승하였다. 이후 2016년 

19.55%에서 2017년 28.32%로 한 해 동안 9%p 증가하여 다른 소득계층 및 연도에 비해 

많이 증가하고 평균 납입액 역시 336.5만 원에서 343.5만 원으로 증가하였다. 이는 2017

년 연소득 1.2억 원 이상 계층의 연금저축 세제혜택 한도가 400만 원에서 300만 원으로 

감소하여 해당 소득계층의 근로자들이 연금저축 대신 퇴직연금 및 IRP를 활용하여 연금자

산을 축적한 것으로 판단된다.
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Total 2,000 Below 2,000~4,000 4,000~6,000 6,000~8,000 8,000~10,000 10,000 Excess

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

Subsc’
Rate

Ave
Contri’

2014 0.31 199.8 0.05 71.3 0.28 151.0 0.66 198.4 1.31 231.7 2.66 242.2 2.65 267.7

2015 2.34 169.2 0.39 18.9 2.63 69.2 4.55 148.8 7.50 217.0 15.69 262.0 20.96 291.6

2016 1.68 264.5 0.12 56.5 1.19 163.6 3.12 232.6 5.95 282.4 14.03 311.4 19.55 336.5

2017 3.17 231.3 0.34 44.6 2.69 129.0 6.44 195.7 10.65 255.1 18.49 297.5 28.32 343.5

2018 3.94 244.1 0.42 60.2 3.41 151.2 8.06 211.5 12.70 267.8 20.30 308.6 30.85 358.1

2019 4.63 251.9 0.52 66.8 4.03 163.2 9.36 224.6 14.42 275.8 22.26 315.9 33.36 370.5

2020 5.43 281.3 0.58 67.6 4.66 183.5 10.99 256.8 16.70 315.3 24.70 359.8 35.73 397.2

Source: Author’s Cauclation using Statistics Yearbook of National Tax Each Year.

<Table 7> Workers’ IRP Subscription Rate and Average Contributions by Income

(Unit: %, Excess ~ Below, 10K KRW)

연금계좌의 가입률과 납입액은 증가하는 데 반해 연금저축은 감소하고 있으며, 그 이유

는 가입자들이 퇴직연금과 IRP에 연금저축에 납입하던 연금자산을 적립하고 있다는 가설

을 확인하기 위해 연금계좌 가입자 중 연금저축과 퇴직연금 및 IRP에 동시에 납입하는 납

입자 수, n(연금저축∩IRP), 와 비율 변화 추이를 산출하였다. 산출방법은 「국세통계연보」

에서 제공하고 있는 연금저축 납입자 수(n(연금저축))에 퇴직연금 및 IRP납입자 수

(n(IRP))를 더한 후 연금계좌 납입자 수(n(연금저축∪IRP))를 차감하는 방식으로 산출하고 

이를 바탕으로 비율을 산출하였다. 이를 수식으로 나타내면 다음과 같다. 

    n(연금저축∩IRP) = n(연금저축) + n(IRP) - n(연금저축∪IRP)                        (1)

    동시 납입자 비율 = n(연금저축∩IRP) / n(연금저축∪IRP)                              (2)

연금계좌 세제혜택 한도가 400만 원이고 연금저축과 퇴직연금 및 IRP 각각의 세제혜택 

한도가 400만 원으로 동일하던 2014년에 연금저축과 퇴직연금(IRP)에 동시 납입을 하는 

납입자의 비율은 0.78%에 불과하였고 동시 납입자 비율은 모든 소득계층에서 2%이하 수

준이었다. 그러나 2015년 퇴직연금 및 IRP 추가납입에 대한 세제혜택 한도가 700만 원으

로 상향 조정되면서 연금저축과 퇴직연금에 동시에 연금 기여금을 납입하는 근로자 비율

은 전체 연금계좌 납입자의 9% 이상으로 증가하였고, 특히 8,000만 원~1억 원 소득자는 
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Total 2,000 Below 2,000~4,000 4,000~6,000 6,000~8,000 8,000~10,00010,000 Excess

2014 0.78 0.18 0.37 0.57 0.95 1.84 1.84

2015 9.61 1.92 5.16 6.46 9.60 18.56 26.11

2016 8.34 0.78 3.10 4.91 7.93 16.88 24.49

2017 13.27 1.78 5.97 9.47 13.59 21.35 32.98

2018 14.96 1.52 6.80 11.12 15.55 22.67 34.28

2019 16.02 1.49 7.18 12.01 17.05 24.12 36.03

2020 17.45 1.44 7.88 13.43 19.22 26.06 36.16

Source: Author’s Cauclation using Statistics Yearbook of National Tax Each Year.

18.56% 그리고 1억 원 초과 소득자의 경우 그 비율은 26%로 크게 증가하였다. 이후에도 

연금저축과 퇴직연금(IRP)에 동시에 납입하는 근로자 비율은 꾸준히 증가하고 있고, 소득

이 높을수록 동시 납입하는 근로자의 비율이 더 많이 증가하는 것으로 나타났다. 이는 과

거 연금저축 위주로 사적연금을 적립하던 근로자들이 퇴직연금 및 IRP를 통해 추가인 세

제혜택을 받을 수 있게 되자 이를 활용한 것으로 해석할 수 있다. 특히 소득계층별로 보았

을 때 세제혜택 상한 상향 조정에 대해 상대적으로 저축 여력이 있는 중산층 이상 계층이 

제도변화에 민감하게 반응한 것으로 보인다. 

<Table 8> IRP Subscription Rate Among the Tax Preferred Pension Saving 

Subscribers

(Unit: %, Excess ~ Below, 10K KRW)

라. 추가적인 논의

지금까지 분석 결과를 정리하면 2015년 시행된 퇴직연금 및 IRP 납입액에 대한 세제혜

택 한도 상향은 주로 연소득 6,000만 원이 넘는 중산층 이상 계층의 연금계좌 납입액 상승

에 영향을 주었고, 연소득 4,000만 원 이하 저소득층의 경우 세제혜택 한도 상향과는 관계  

없이 연금계좌 납입액이 감소하였다. 그 이유는 해당 저소득 계층의 경우 각종 공제 이후 

결정세액이 0원인 과세미달자의 비율이 높아 세금을 깎아 주는 방식의 세제혜택으로는 실

질적인 연금계좌 납입유인을 제공할 수 없기 때문이다. 「국세통계연보」에 따르면 근로소

득자 중 과세미달자의 비율은 2014년 48.1%였고 특히 연소득 2,000만 원 이하 저소득 계

층의 과세미달자 비율은 69.2%였다. 이후 전체 근로소득자 중 과세미달자 비율은 2020년 
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Total 1,000 Below 1,000~2,000 2,000~4,000 4,000~6,000 6,000~8,000 8000~10,000

2014 14.3 99.0 80.8 23.4 2.8 0.2 0.2

2015 8.7 88.0 63.1 14.9 1.5 0.1 0.1

2016 8.5 95.5 72.6 15.2 1.5 0.1 0.0

2017 7.6 91.8 66.1 14.0 1.3 0.1 0.0

2018 7.4 93.6 67.6 14.6 1.2 0.1 0.0

2019 7.3 94.4 67.2 14.3 1.0 0.1 0.0

2020 8.1 93.6 71.8 17.6 0.9 0.1 0.0

Source: Author’s Cauclation using Statistics Yearbook of National Tax Each Year.

37.2%로 감소하였고, 연소득 2,000만 원 이하 계층의 과세미달자 비율 역시 61.8%로 감

소하였지만 여전히 높은 수준이다. 따라서 저소득층의 상당수는 연금계좌에 적립금을 납

입한다 해도 세제혜택을 받을 수 없다. <Table 9>는 연금계좌 납입자 중 세제혜택을 받지 

못한 과세미달자의 비율을 제시하고 있다. 연소득 1,000만 원 이하 계층의 경우 10명 중 

9명 이상이 세제혜택을 제공하는 연금계좌에 연금을 적립하고도 아무런 세제혜택을 받지 

못했으며, 연소득 1,000~2,000만 원 사이 계층은 10명 중 7~8명이 아무런 혜택을 받지 

못했다. 저소득층의 경우 납입자 중 과세미달자 비중이 줄어들고 있는데, 이는 세제상으로

는 연금계좌 납입을 유지할 유인이 없는 기존가입자가 연금계좌에서 이탈하고 있는 것으

로 해석할 수 있다.

따라서 노후 준비를 하지 못하면 은퇴 이후 빈곤층으로 전락할 가능성이 큰 중산층 이하 

계층에 대해 실질적인 사적연금 납입유인을 제공하는 방안을 고민할 필요가 있다.8) 

<Table 9> Under the Taxation Line Rate Among Pension Account Subscribers

(Unit: %, Excess ~ Below, 10K KRW)

8) 정원석·김미화(2015).
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Ⅳ. 결론

정부는 적정 노후소득 보장을 위해 연금저축에 대한 세제혜택 한도를 400만 원에서 

600만 원으로, 연금저축과 IRP를 합친 연금계좌의 세제혜택 한도는 700만 원에서 900만 

원으로 상향 조정하는 방안을 발표하였다. 새로운 정책의 효과를 예상해 보기 위해 과거 

IRP 세제혜택 상향 조정(400만 원→700만 원)의 효과를 분석한 결과 연금저축 납입액은 

감소하였으나, 퇴직연금 및 IRP 납입액은 증가한 것으로 나타났으며, 두 계좌를 합친 연금

계좌의 평균 납입액은 증가한 것으로 나타났다. 소득계층별로는 소득이 높은 계층일수록 

적극적으로 퇴직연금과 IRP 납입액을 증액한 것으로 분석되었다. 이는 제도 도입 시점에 

데이터 분석을 통해 세제혜택 한도 상향이 연금자산 추가 적립에 긍정적인 영향을 미치며

(김병권 외 2013) 소득수준이 높을수록 제도 변화에 대한 사적연금 납입 탄력성이 클 것이

라고 예상한 선행연구(정원석·강성호 2017a)의 연구와 일치하는 결과이다. 

특히 연소득 1.2억 원 이상 소득자에 대한 연금저축 납입액 세제혜택 한도가 400만 원

에서 300만 원으로 감소한 2017년 이후 해당 계층의 가입자들은 연금저축 납입액을 세제

혜택 상한선인 300만 원 이하로 감소시키는 대신 퇴직연금 및 IRP 추가납입액을 증가시

켰다. 이는 연금계좌 가입자들이 세제혜택 상향에 대해 민감하게 반응하는 만큼 세제혜택 

감소에도 민감하게 반응함을 보여준다.

이를 바탕으로 이번에 발표된 연금저축에 대한 세제혜택 상향 조정의 효과를 예상해 본

다면 연금저축에 대한 세제혜택 한도 상향 조정은 사적연금 납입 여력이 있는 중산층 이상 

계층의 추가적인 노후소득원 마련에 긍정적인 영향을 미칠 것으로 보인다. 

그러나 과거 세제혜택 확대에도 불구하고 연금계좌 납입액이 감소한 저소득층은 이번 

세제혜택 한도 상향 조정에 별다른 반응을 하지 않을 것으로 예상된다. 이는 현재 세금을 

깎아 주는 세제혜택 방식으로는 저소득층의 상당수를 차지하는 결정세액이 0원인 과세미

달자에게 사적연금 적립유인을 제공하지 못하기 때문이다. 이들 계층이 실질적인 연금자

산 납입유인을 가질 수 있도록 공적연금에 가입한 연금계좌 납입자에게는 결정세액이 0원

이 되더라도 연금계좌 납입액에 대해 세액공제를 적용하는 환급형세액공제(Refundable 

Tax Credit) 적용을 검토할 필요가 있다. 독일의 경우 공적연금에 가입한 사적연금 납입



90 보험금융연구 제33권 제4호

자에 대해 환급형 세액공제와 동일한 효과를 가지는 보조금을 지급하여 10년 만에 소득 1

분위 저소득층의 사적연금 가입률이 5%에서 25%까지 상승하였다(Axel Börsch-Supan 

et al 2012).

사적연금에 대한 재정지출은 미래 노후 빈곤을 감소시킴으로서 사회 후생을 증대시킬 

수 있으며 미래 노인 빈곤층에 대한 재정지출을 줄일 수 있다는 점에서 의미가 있다. 김원

식 외(2016)는 연금저축에 대한 세제지원이 지출된 금액의 최대 8배 이상의 미래 재정절

약 효과가 있다고 추정하였고, 정원석·강성호(2017b)는 독일과 같은 보조금제도를 도입

할 경우 장기적으로 노후빈곤율을 최대 4.8%p 감소시킬 수 있다고 예측하였다. 

따라서 후속 연구과제로는 결정세액이 0원인 계층에게 환급형세액공제와 같은 형태의 

지원 하는 경우 이들 계층의 연금자산 적립행태 변화에 관한 연구가 필요하다. 또한 과세

미달자에 재정을 지출하여 연금자산을 적립하도록 유인하는 것이 미래 재정지출을 줄일 

수 있음을 확인하는 과정 또한 필요할 것이다. 그리고 2023년 3월이면 제5차 국민연금 재

정추계 결과가 나오고 국민연금 지속가능성 제고를 위한 개혁방안이 논의될 것이다. 따라

서 국민연금 개혁 수준에 따라 국민이 적절한 수준의 노후 소득을 준비할 수 있도록 사적

연금의 역할에 관한 연구 등이 필요하다.

본 연구의 한계로는 충분한 샘플 수를 가진 미시데이터 확보가 어려워 각각의 경제주체

의 특성을 통제하여 제도변화와 경제주체의 반응 사이에 인과관계를 밝힌 것이 아니라, 제

도 시행 이후 대상 집단의 통계량을 소득수준별로 분석하는 형태로 이루어져 제도 변화와 

연금계좌 가입자의 행태 사이에 인과성을 설명하는 것에는 다소 무리가 있을 수 있다는 점

이다. 향후 연금세제 변화와 경제주체 사이의 인과성을 확인할 수 있는 미시데이터가 확보

된다면 동 논문에서 주장하는 바를 검증해보는 것도 좋은 연구주제가 될 것이다.

하지만 분석에 사용한 자료가 조사자료(Sampling)가 아닌 모집단의 통계량을 사용하여 

제도 시행 전·후 개인의 연금계좌 납입에 대한 정확한 현황을 보여주며, 대상 집단의 행태

가 과거 선행연구에서 예측한 바와 일치한다는 점에서 정책과 그에 대한 경제주체 반응 사

이의 인과성을 확인할 수 있었다. 

본 연구는 미시데이터를 구하기 어려운 상황에서 모집단의 통계량을 활용하여 2015년 

이후 세제혜택 한도의 상향 조정 및 하향 조정으로 인한 연금계좌 가입자들의 연금계좌 납
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입행태 변화를 파악하고 새로운 정책의 효과를 예상할 수 있는 참고자료를 제공한다는 점

에서 기여가 있다. 특히 IRP가입자가 빠르게 증가하는 상황에서 연금저축과 IRP의 납입액 

추이를 분석한 자료를 제공했다는 점에서 차별성이 있다. 또한 과거 세제 변화가 연금계좌 

납입자에 대한 행태변화를 예측한 선행연구 결과들을 모집단 데이터를 활용해 검증했다는 

점에서 학술적 의의가 있다.
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Abstract

The tax treatment limits will increase from KRW 4 million to KRW 6 million 

for the tax-preferred pension and from KRW 7 million to KRW 9 million for 

pension accounts(Tax preferred pension + IRP). In order to estimate the 

effects of the policy, We analyze the policy effects of expanding the tax 

treatment limit of the IRP from KRW 4 million to KRW 7 million in 2015 and 

reducing the treatment limit on the tax-preferred pension from KRW 4 million 

to KRW 3 million in 2017, on contributions using 「Statistical Yearbook of 

National Tax」. We find that after increasing the IRP tax treatment limit, 

middle and high-income earners increased their pension savings. On the other 

hand, because of the reduction of the tax treatment limit, the tax-preferred 

pension savings were decreased for people earning more than KRW 120 

million a year. However, the decreased amount moved to IRPs having the same 

tax benefits, and the total amount of contributions paid to the pension 

account increased.

※ Key words: Private Pension, Tax Treatment, Pension Saving, Retirement 

Pension, IRP 
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I. 서론

수익이 따르지 않는 통화에 대한 수요가 장기적으로 어떻게 결정되며, 추정된 통화수요

함수가 안정적인지에 대한 것은 학계의 오랜 관심사 중 하나였다. 특히, 과거 우리나라를 

비롯해 많은 국가들이 통화량 목표제를 시행하여 왔다는 점에서 통화수요에 대한 연구는 

거시경제학 분야에서 중요하게 다루어져 왔다. 그러나 1980년대 이후 금융자유화와 금융

혁신이 이루어지면서 다양한 금융상품이 발달함에 따라 통화량 목표제의 유효성에 대해 

많은 비판이 있었다. 이에 1998년에 우리나라도 여러 다른 국가들처럼 통화량 목표제를 

포기하고 금리중시 물가안정목표제를 채택하였다. 이후 통화수요에 대한 연구는 전반적으

로 침체 상태였다고 할 수 있다.

그러나 2000년대에 들어 저성장·저물가 기조가 지속되면서 물가안정목표제 정책에 대

한 의미가 퇴색하기 시작하였고, 2008년 글로벌 금융위기까지 발발하면서 금리 중심의 전

통적 통화정책수단이 더 이상 유효하지 않다는 의견이 다수 제기되었다(강명헌·이혜란 

2014). 또한 글로벌 금융위기를 극복하기 위한 방안으로 금리 조정을 통한 전통적 방식보

다 양적완화와 포워드 가이던스 등 비전통적 통화정책수단이 적극적으로 활용되었다. 특

히, 양적완화의 경우 금리를 통한 정책효과보다는 중앙은행의 발권력으로 국공채 매입을 

통해 시장에 유동성을 직접 공급한다는 점에서 기존의 통화정책과 대별된다. 물론 이러한 

비전통적 수단이 위기 시에만 적용되는 임시적 대응일 뿐일 수 있다는 의견이 있다. 즉, 해

당 정책은 위기 시에만 채택될 수 있는 특수한 정책이며, 평상시에는 금리중시 통화정책이 

가장 유효한 정책수단이라는 것이다. 그러나 이를 인정하더라도 향후 글로벌 경제에서 나

타날 수 있는 여러 상황 변화에 정책이 기초할 필요가 있다면 중앙은행은 여전히 다양한 

거시경제지표와 관련 경제모형에 대해 관심을 가질 수밖에 없다. 따라서 본고에서 수행하

는 통화수요의 장기적 관계와 안정성에 대한 연구는 지속적으로 중요한 의미를 가진다고 

할 것이다.

이러한 환경 속에 통화수요함수의 장기적 관계와 안정성에 대한 연구가 최근에도 다수 

진행되었다. 그럼에도 여전히 그 결과와 해석에 대해 완전한 의견 일치가 존재하지는 않는

다. 한편, 기존 연구는 주로 최근 20~30년 동안의 기간에 분기 또는 월별 자료를 활용함으
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로써 짧은 기간으로 인해 나타날 수 있는 부족한 관측치에 대한 시계열 분석의 문제점을 

피하였다. 그러나 이들 연구들이 외환위기 이전 또는 이후 형태로 특정 기간만을 대상으로 

분석을 국한하고 있다는 점에서 보다 역사적 차원에서 장기 개념의 통화수요함수와 그 안

정성을 다루고 해석하는 데에는 한계가 있을 수 있다. 이에 본 연구는 통화수요의 장기균

형 관계와 안정성을 살펴보고자 분석기간이 보다 확장된 1970~2021년을 대상으로 우리

나라 통화량, 이자율, 물가상승률 등의 시계열 자료를 분석한다.

통화함수 추정을 시도한 선구자 중 하나인 Meltzer(1963)는 통화수요가 자산 및 소득 

(또는 그 선형결합), 이자율, 그리고 물가상승률의 함수로 보았다. 이러한 그의 연구는 통

화수요가 제한된 수의 변수로 결정되며 그 함수가 안정적이라는 Friedman(1956)의 주장

에 기초한다. 그러나 화폐수량이론에 입각하여 통화수요에 대한 소득의 역할을 강조하면

서 항상소득의 탄력성을 1.8로 추정한 Friedman(1959)의 연구결과에 Meltzer는 의문을 

가졌다.1) 이에 대해 그는 화폐보유에 대한 기회비용으로 인식한 Baumol-Tobin의 관점

을 반영하여 통화수요의 함수에서 음(-)의 관계를 가정한 이자율의 역할도 함께 살펴보았

다. 그는 분석을 위해 1900~1958년의 시계열 자료를 이용하였으며, 화폐잔고와 자산 및 

(장기) 이자율(자산수익률) 간 관계를 log-log 형태의 모형으로 하여 통화수요함수를 추정

하였다. 그 결과로 통화에 대한 자산 탄력성은 통화정책의 변화에 관계없이 1의 값으로 안

정적이었으며, 이자율 탄력성은 통계적으로 유의미하면서 높은 수준에 해당하는 음(-)의 

값이었다. 다만, 통화량이 협의에서 광의로 확대될수록 이자율의 탄력성이 작아지는 경향

을 보여주었다.

한편, Lucas(1988)는 Meltzer(1963)의 연구를 바탕으로 분석기간을 연장하여 

1900~1985년의 시계열 자료를 활용하였다. 그리고 통화수요에 대한 함수로 Meltzer의 

연구에서처럼 자의적으로 선택된 자산변수를 고수할 필요는 없고 소득변수 사용을 고려하

는 것도 무방하다고 하였다.2) Lucas(1988)는 통화수요함수 추정과 관련하여 

1) Meltzer(1963)는 Friedman(1959)이 추정하고자 하는 통화수요에 정기예금(time deposit)
도 포함시켜 분석하였다면서 정기예금을 제외시킬 경우에도 높은 소득탄력성이 나올 수 있
는지에 대해 의문을 가졌다.

2) Lucas(1988)는 소득변수와 관련하여 소득변수의 실제값이 자산변수에 비해 경기변동에 더
많이 반응하는 측면이 있다는 점을 지적하면서 이를 고려한다면 항상소득변수가 더 좋을
수 있다고 하였다. 이에 대해 본 연구는 평탄화된 소득변수를 얻고자 HP 필터를 통해 잠재
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Meltzer(1963)와는 다르게 이자율 변수로 장기가 아닌 6개월 CP 금리를 중심으로 한 단

기 이자율을 사용하였으며, 로그 형태가 아닌 수준변수를 사용하여 M1 통화에 대한 

0.05~0.1에 해당하는 이자율의 준탄력성(semi-elasticity)을 구하였다. 이 수치에 평가하

고자 하는 이자율(%) 수준을 곱하면 해당 이자율 수준에서의 이자율 탄력성을 구할 수 있

다. 또한 Lucas(2000)는 1900~1994년 시계열 자료에 대해 log-log 형태의 통화수요 모

형을 기준으로 그 소득 및 이자율 탄력성이 각각 1과 0.5일 때 해당 자료에 가장 부합한다

고 하였다. 이에 본 연구는 우리나라의 통화수요함수에 대해서도 Lucas(2000)가 제시한 

소득 및 이자율 탄력성이 적용되는지 확인하고자 한다.

한편, 1980~1990년대를 들어서면서 통화수요함수가 더 이상 안정적이지 않다는 이슈

가 제기되었는데, 이에 통화량 M1이 적절한 통화지표인지에 대한 논의가 있었다. 가령 

1980년 이후 규제완화와 함께 지급결제를 중심으로 금융혁신이 나타나면서 통화량 지표 

M1의 성격이 종전과 달라졌다. 이에 대한 근거로 당시 규제완화 및 금융혁신에 따라 새로

운 금융상품이 다수 출시되었는데, 해당 금융상품의 성격이 M1임에도 이것이 M1 지표에 

제대로 반영되지 않았다는 점을 들 수 있다. 그 결과 종전의 GDP 대비 M1 비율이 상대적

으로 낮아지게 되는 결과를 낳았다. 따라서 M1을 중심으로 한 통화수요함수의 불안정 이

슈는 그간 사용해왔던 M1이 관련 통화지표로서 더 이상 유효하지 못하여 나타난 결과이

며, Teles and Zhou(2005)는 안정적인 통화수요함수를 위해 1980년 이후에 대해서는 

기존 M1을 대체할 새로운 형태의 통화량이 필요함을 주장하였다. 이들이 제시한 새로운 

통화량 지표는 MZM(Money Zero Maturity)으로 M1에 언제든 인출할 수 있어 만기가 

사실상 0인 금융상품을 추가한 형태이다.3) Lucas and Nicolini(2015)도 통화수요함수

의 안정성과 관련하여 M1에 대한 새로운 통화량 지표 NewM1을 제시하였는데, 이는 기

존의 M1에 시장금리부 수시입출금식예금(Money Market Deposit Account; MMDA)

을 포함하는 것이었다.

적 실질 GDP를 구하였다. 그러나 이러한 잠재적 실질 GDP를 통화수요함수의 변수로 사
용한 결과, Lucas(1988)의 결과와는 달리 해당 통화수요의 예측치가 실질 GDP의 실제값
을 사용하여 구한 예측치보다 더 좋지는 않아서 실질 GDP의 실제값을 통화수요함수의 변
수로 사용한다.

3) MZM은 M1에 저축성예금(MMDA 포함)과 단기금융시장펀드(Money Market Mutual 
Fund; MMMF)를 포함한 형태이다.
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통화수요의 장기균형 관계와 안정성에 대한 연구는 국내에서도 활발히 진행되었다. 즉, 

통화수요함수를 결정하는 제약변수 관련 국내연구도 해외와 마찬가지로 주로 실질 통화량

에 대해 실질 GDP와 이자율 변수를 제약변수로 한 것이 기본모형이었으며, 이들 간 장기

적 관계를 밝히기 위하여 환율, 자산, 불확실성, 금융리스크, 주택시장 등의 변수를 추가하

는 연구가 다수였다. 또한 이들 변수들을 통한 장기적 관계가 구조적 변화를 겪는지 아니

면 안정적인지를 주로 연구하였다.

이러한 연구를 위하여 관련 국내연구는 주로 분기별 시계열 자료를 이용하였는데, 이 중 

유윤하(1994)는 1972.3~1993.3분기 동안의 시계열 자료를 이용하여 Johansen 공적분

(co-integration) 검정과 벡터오차수정모형(vector error correction model)을 이용하

여 실질 통화량, 실질 GNP, 회사채수익률, 은행 예금이자율 간 1개의 장기균형관계를 발

견하였다. 다만, 장기균형식에서 예금이자율에 대한 추정계수가 통계적으로 유의하지 않

아 실질 통화량, 실질 GNP, 회사채수익률 간 공적분 검정을 다시 실시하였다. 이에 해당 

변수들 간 장기균형이 성립함을 보여주며, 통화수요에 대한 소득 탄력성과 이자율의 준탄

력성을 각각 1.13, 1.28로 추정하였다.

통화수요함수의 소득과 이자율 등의 기본모형에 다른 변수를 추가하여 통화수요의 장기

적 관계를 살펴본 연구들이 다수 있다. 그 중 오성환·최운규(2000)는 미국 M1 자료를 바

탕으로 통화수요의 장기적 관계를 살펴보았는데, 해당 기본모형에 화폐적·실물적 불확실

성을 함께 고려한 결과 1에 가까운 소득 탄력성을 얻을 수 있음을 보여주었다. 이와 유사

하게 주한광·주상영(2002)도 통화수요함수의 장기적 관계를 발견하기 위하여 실질 M1과 

M2에 대해 실질 처분가능소득과 산업생산지수/PPI 등의 규모변수와 이자율을 기본모형

으로 한 후 화폐적·실물적 불확실성과 실질 실효환율 변수를 함께 고려하였다. 이들은 

1980.1~1998.4분기 시계열 자료를 이용하여 가계와 기업의 부문별 통화수요를 공적분 

및 오차수정모형을 이용하여 추정하였다. 또한 인플레이션(화폐적)과 실물에 대한 불확실

성을 측정하기 위해 GARCH(1,1) 모형을 활용하였다. 분석결과, 통화수요함수의 장기적 

관계를 발견하기 위해 불확실성과 실질 실효환율을 고려하는 것이 나은 결과를 얻을 수 있

으며, 통화수요는 전체적으로 안정적이라고 하였다. 그리고 통화수요에 대한 규모변수의 

탄력성은 1보다 크고, 이자율의 탄력성은 음(-)의 값으로 나타났으나, 모형과 변수선택에 



102 보험금융연구 제33권 제4호

따라 탄력성의 크기에는 차이가 있었다.

엄상민·박기정(2008)은 1999.1~2007.7월 간 월별 시계열 자료를 이용하여 IMF 외환

위기 이후 M2 통화량 수요의 장단기 안정성에 대해 분석하였는데, 우리나라 통화수요함수

의 장기적 안정성을 발견할 때 주택시장을 함께 고려하는 것이 중요하다고 하였다. 특히, 

M2 수요에 대한 주택가격의 탄력성이 크다고 하였다. 다만, 유동성 및 부도위험으로 측정

된 금융시장위험과 주한광·주상영(2002)처럼 GARCH(1,1)로 측정된 실물 및 인플레이션 

불확실성을 함께 고려하였다. 그러나 이들 변수에 대한 통화수요는 불분명하다고 하였다. 

이들이 수행한 주된 방법론적 접근법으로 공적분 검정과 오차수정모형을 활용하였으며, 

장단기로 구분하여 통화수요의 안정성을 검정하였다.

한편, 서병선(2001)은 1980.1~1982.2분기와 1997.3~1999.2분기에 실질 M1 통화의 

실종(the case of the missing money) 현상을 설명하고 통화수요에 대한 예측력을 높일 

수 있는 비선형 계량경제모형을 다루었는데, 이 연구 역시 통화수요의 장기적 안정성과 관

련이 깊다고 할 수 있다. 그는 해당 안정성 검정을 위해 기존의 Chow 검정과 Johansen 

검정이 가진 문제점을 지적하였으며, 이를 개선하기 위해 Hansen(1992)과 Seo(1998)의 

안정성 검정방식을 사용하였다. 이 검정방법은 장기균형 관계에 대해 임의구간을 대상으

로 구조변동 검정방식을 사용하는 것이었다. 이와 같은 연구진행의 결과, 서병선(2001)은 

통화실종이 발생한 기간 동안 통화수요의 소득 탄력성 증가에도 안정성에 대한 영향은 없

음을 발견하였다.

본 연구는 통화수요함수의 장기적 균형관계를 발견하기 위하여 자기회귀시차분포

(Autoregressive Distributed Lag; ARDL, 이하, ‘ARDL’이라 함) 모형과 이를 바탕으로 

장기균형 관계, 즉 공적분에 대한 bounds 공적분 검정을 실시한다. 본 연구의 ARDL 모형

에 기초한 접근법은 기존의 공적분 검정 및 오차수정모형으로 접근하는 방법이 자기회귀

시차 선택 문제 등으로 시계열 자료의 길이가 충분하지 않을 경우 장기관계의 존재 여부를 

밝히는 데 한계가 있을 수 있다는 점 때문이다(Ghouse, Khan and Rehman 2018). 이

에 대해 서병선(2001)도 기존의 Johansen(1988) 공적분 검정이 시계열 길이가 짧을 경우 

모형 선택에 따라 추정결과가 민감하게 달라짐을 지적하였다. 이렇듯 기존의 접근법과 달

리 통화수요함수의 장기적 관계에 대해 국내에서도 ARDL 모형을 사용한 연구가 있다(정
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근존·이민환 2007; 이양섭 2018). 이들 연구 중 정근존·이민환(2007)은 통화량 지표에 

대한 한국은행의 새로운 편제와 관련하여 IMF 외환위기 전후에 걸쳐 신M1과 신M2 모두

에서 안정적인 장기균형 관계가 발견된다고 하였다. 이양섭(2018)은 1996. 8~2016. 8월

의 우리나라 월별 자료를 대상으로 ARDL 모형과 bounds 공적분 검정, 그리고 잔차분석

을 실시하여 통화량 M2와 금융기관유동성(Lf)에 대해 안정적인 장기균형 관계가 존재함을 

보여주었다. 그리고 이 두 통화량 변수에 대한 소득 탄력성은 1을 상회하고, 이자율 탄력

성은 양(+)으로 나타남을 보여주었다.

본 연구의 ARDL 모형에 기초한 추정과 장기균형 관계와 관련하여 Pesaran, Shin and 

Smith(1996)와 Pesaran(1997)은 Johansen(1988) 공적분 검정에 대한 대안으로 ARDL 

공적분 검정을 제시하였다. 기존의 Johansen 공적분 검정은 장기균형을 찾을 때 이론에 기

반을 두지 않는 VAR 형태의 통계학적 접근법이라 할 수 있다. 이에 대해 Pesaran(1997)은 

자신의 접근법이 이론에 따른 ARDL 모형 설정과 관련 장기관계에 기초함을 강조하였다. 

또한 Pesaran and Shin(1999)은 기존의 Phillips-Hansen의 완전수정 최소자승법(Fully 

Modified OLS; FM OLS)과 비교하면서 ARDL 모형에 따라 장기균형 관계를 나타내는 추

정계수들의 경우 일치성(consistency) 수준이 높으며 표준적인 정규근사분포를 이용하여 

가설검정을 할 수 있는 장점이 있다고 하였다. 아울러 모형에 포함된 변수들의 시계열적 특

징이 I(0) 또는 I(1) 모두에 적용될 수 있다고 하였다. Pesaran, Shin and Smith(2001)는 

모형의 장기균형 관계와 관련하여 변수들의 시계열적 특징이 I(0) 또는 I(1)인지가 불확실

할 때 장기적 관계를 밝히는 bounds 공적분 검정을 개발하였는데, 이 검정은 - 및 -검

정 통계량에 기초한다. 이들 통계량과 관련하여 장기균형 관계가 없다는 귀무가설하에 모

형에 포함된 시계열 변수가 I(0) 또는 I(1)인지와 관계없이 해당 검정통계량이 비표준적임

에 따라 Pesaran et al.(2001)은 I(0) 또는 I(1) 형태 각각에 부합하는 근사적 임계치를 제

공하였다. 이러한 임계치 제공으로 I(0), I(1), 서로 복합적인 장기균형 관계 등을 모두 포

괄하는 다양한 공적분 검정이 가능해졌다. 정리하면, ARDL 모형은 장기균형 관계를 규명

함에 있어 시계열 변수들이 모두 I(1)임을 가정하는 Johansen의 공적분 검정보다 시계열 

자료의 길이가 짧고 시계열 변수의 적분이 I(0) 또는 I(1)인지가 불확실할 때 그 유용성이 

더 크다고 하겠다.
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본 연구는 다음과 같이 구성된다. II장에서 시계열 자료와 통화수요에 대해 논의하고, 

III장에서는 ARDL 모형과 실질 GDP, 명목 이자율, 인플레이션, 환율 변수 등을 이용하여 

관련 실증분석 모형을 제시한다. IV장에서는 단위근 검정과 최적 모형을 위한 bounds 공

적분 검정 및 잔차분석을 실시하여 통화수요의 장기균형 관계와 안정성 여부를 살펴본다. 

그리고 V장에서 본 연구를 맺는다.

Ⅱ. 자료와 장기 통화수요

본 연구는 화폐수요의 장기적 관계와 안정성을 분석하기 위해 한국은행 경제통계시스템

(ECOS)에서 통화량, GDP, 물가지표(GDP 디플레이터), 원달러 환율 등의 거시경제지표

를 연간 자료 형태로 추출하여 사용한다. 본 연구의 분석기간은 기존연구보다 확장된 

1970~2021년이다. 이와 관련하여 통화량 M2 변수의 경우 한국은행이 1986년부터 제공

하고 있어 본 연구의 분석기간보다 짧다. 이를 보완하고자 본 연구는 1970~1985년에 대

해 Benati, Lucas, Nicolini and Weber(2021)의 M2(Broad Money)를 포함시켰다.4)

명목 이자율 변수는 한국은행 ECOS에서 무담보 콜금리(1일), CD(91일) 및 CP(91일) 

금리, 국고채 금리 등을 추출할 수 있는데, 이들 변수 모두 1990년 이후부터 제공되고 있

다. 이에 본 연구는 1990년 이전 이자율 자료에 대해서는 국제통화기금(IMF)의 국제금융

통계 데이터베이스(International Financial Statistics; IFS, 이하, ‘IFS’라 함)를 이용하

여 관련 자료를 입수하였다.

이러한 두 자료의 결합에 대해 IMF의 IFS와 한국은행 ECOS가 제공하는 이자율 변수를 

비교한 결과, IFS의 discount rate는 ECOS가 제공하는 중앙은행의 (재)할인율, money 

market rate는 무담보 콜금리(1일), deposit rate는 CD 금리, government bond rate

는 장기 국채금리 수준과 유사하였다. 이에 이러한 기준에 맞춰 1990년대 이전 이자율 자

4) 이 두 자료 간 차이의 정도를 살펴하기 위하여 본 연구는 두 자료가 모두 존재하는
1986~2015년 간 자료를 서로 비교하였다. 그 결과, Benati et al.(2021)의 M2와 한국은
행 ECOS의 M2 간에 –0.6~14.7% 정도 차이가 있었다. 이에 이것이 본 연구의 한계로 작
용할 수도 있음에 유의하기 바란다.
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료는 IFS의 해당 금리자료를 분석에 포함시켰다. 따라서 본 연구는 분석대상 이자율 변수

로 할인율, 콜금리, 예금금리, 장기 국채금리로 하여 진행한다.

1970~2021년의 분석대상 시계열 자료를 보면, 우리나라의 실질 GDP는 연평균 6.4% 

증가하였다. M1과 M2는 각각 16.6%, 16.5% 증가하였고, GDP 디플레이터를 이용한 물

가상승률은 연평균 6.5% 수준이었다.5) 즉, 연평균 명목 GDP 증가율에 비해 통화증가율

이 더 높은 수준이다. 이러한 측면에서 볼 때 <Figure 1>에서 명목 GDP 대비 통화량 비율

(이하, ‘통화량-GDP 비율’이라 함)6) 수준이 전반적으로 상승하는 추세가 나타남을 알 수 

있다. 반면, Figure에 포함된 할인율과 장기 국채금리는 일부 등락에도 장기적으로 하락 

추세에 있다고 하겠다.

<Figure 2>는 통화량-GDP 비율과 할인율 및 장기 국채금리 간 관계를 산포도 형태로 

보여주고 있다. Figure에서 점선 형태의 우하향하는 직선은 주어진 산포도 관측치를 바탕

으로 추정된 선형 단순회귀식을 나타낸다. 실선은 케인즈의 유동성 선호이론을 의미하는 

식(1)에 기초해 수식으로 그려진 것이다(Teles and Zhou 2005).

     

      
         (1)

식(1)에서 는 시점에서의 실질 화폐잔고, 는 실질 GDP, 는 시장이자율이

며, 
 는 화폐를 보유함에 따라 얻게 되는 수익률로 화폐보유에 따른 기회비용을 낮춘다. 

화폐보유에 따른 별도의 수익이 없다면 당연히 
  으로 취급하면 된다.

한편, 미국의 1900~1994년 실질 M1과 단기 이자율(CP 금리) 간 장기 관계를 분석한 

Lucas(2000)는 식(1)에서 
  을 가정하고서   가 성립함을 주장하였다. 이렇듯 

그의 주장을 반영하면 식(1)은    
 으로 전환되며, 이에 실질 통화수요

5) Teles and Zhou(2005)가 제시한 새로운 통화량 MZM은 한국은행이 제공하고 있는 통화량 
M1-MMF와 그 성격을 같이 한다. 이양섭(2018)은 M1과 함께 M1-MMF에 대해서도 통화
수요에 대한 분석을 실시하였다. 이에 본 연구에서도 M1-MMF를 이용하여 M1과 동일한 
분석을 수행하였으나, M1에 대한 통화수요의 장기균형 관계와 안정성 결과와 크게 다르지 
않아 본문에 포함시키지 않았다. 통화량 M1과 M1-MMF의 추이가 <Appendix Figure 3>
에 있으니 참조하기 바란다.

6) 특별한 언급이 없는 한 본문에서 단순히 표현된 ‘통화량’과 ‘GDP’는 명목 개념임에 유의하
기 바란다.
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에 대해 실질 GDP의 탄력성이 1, 이자율의 탄력성은 0.5가 됨을 알 수 있다. 또한 이 식을 

    
   형태로 전환하여 로그를 취하면 <Figure 2>의 실선 식이 된다. 식

(1)에서 log는 <Figure 2>의 log-log 형태 실선 식에서 상수항이 된다.

보다 구체적으로 <Figure 2> (a)는 1970~2021년 동안의 M1-GDP 비율과 단기 이자율

인 할인율 간 관계를 보여준다. M1-GDP 비율의 경우 산술평균 수준이 24.2%인데, 2015년 

이후 빠르게 증가하고 있다. 가령 1970~1999년 동안 해당 비율은 평균 15.2%, 2000~2021

년은 36.5%, 2015~20201년은 47.3%를 기록하고 있다. 할인율은 1970~2021년에 대해 평

균 5.8%를 기록하였다. 같은 세부기간에 대해 8.9%, 1.5%, 0.5% 수준이며, 2008~2014년

에는 1%대, 이후 0%대 수준으로 낮아졌다. 한편, <Figure 2> (a)의 산포도 결과와 실선 

log    log 는 육안으로 볼 때 비교적 잘 부합하는 것으로 보인다. 

이는 우리나라도 Lucas(2000)의 주장처럼 실질 화폐잔고 M1에 대해 실질 GDP 탄력성이 1

이고 단기 이자율 탄력성은 0.5인 장기적 관계가 성립할 수 있음을 보여준다고 하겠다.

<Figure 1> Trends in money/nominal GDP and nominal interest rates

   (unit: %)

<Figure 2> (b)는 1973~2021년에 대해 M2-GDP 비율과 장기 국채금리 간 관계를 보

여주는 산포도이다. M2-GDP 비율은 전체 기간에 대해 평균 85.9% 수준으로 나타났다. 

이 중 1973~1999년에는 그 비율이 55.0%, 2000~2021년은 123.9%이며, 2015~2021
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(a) M1/nominal GDP vs. discount rate

(b) M2/nominal GDP vs. long-term government bond rate

년은 144.4%로 나타났다. 장기 국채금리 수준은 1973~2021년 동안에 평균 10.8%, 같은 

세부기간에서는 각각 16.3%, 4.0%, 1.9% 수준이었다. Figure (a)의 결과와 마찬가지로 

점선은 산포도 관측치에 대한 선형 회귀식을 나타내며, 두 실선은 모두 실질 화폐잔고 M2

에 대해 실질 GDP의 탄력성을 1, 장기 국채금리의 탄력성을 0.5로 가정하여 그린 것이다. 

이 두 실선에 대한 log의 값은 Figure에서 표시된 대로 다르게 설정하였다.

<Figure 2> Money/nominal GDP and nominal interest rates

(unit: %)
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<Figure 2> (b)의 경우 두 실선 모두 주어진 산포도 관측치에 대한 부합하는 정도가 

Figure (a)에 비해 다소 느슨하다는 것을 알 수 있다.7) 그 결과 M2-GDP 비율에 대한 0.5

의 이자율 탄력성이 장기적으로 성립할지에 대해 정확한 판단은 어려워 보인다. 마찬가지

로 앞서 살펴본 M1에 대한 실질 GDP와 할인율의 탄력성도 Lucas(2000)가 제시한 탄력

성에 부합하는 화폐수요가 장기적으로 성립하는지에 대해 보다 면밀히 살펴볼 필요가 있

다. 이에 본 연구는 구체적 실증모형을 사용하여 우리나라 통화량의 장기 수요와 그 안정

성에 대해 살펴보고자 한다.

Ⅲ. 자기회귀시차분포(ARDL) 모형과 기술통계량

1. ARDL 모형

ARDL 모형을 언급하기에 앞서 아래 식(2)와 같은 장기균형식을 먼저 살펴보자.


  ′  (2)

여기서 
는  시점에서 사전적 모형 ′에 따라 생성되는 값이며, 는 장기균형식

을 구성하는 설명변수 벡터이다. 이 때 식(2)를 만족하면 장기균형이 성립하게 된다. 이와 

관련하여 실제값 는 아래와 같이 정의된다고 하자.

  
   (3)

이 때 식(3)에서 가 0이 아닌 경우 식(3)은 불균형 상태에 있는 것이며, 는 불균형

의 크기를 나타낸다. 그리고 와 의 시계열적 특징이 모두 단위근(unit root)을 가지는 

1차 적분인 I(1)일 때 불균형 변수 가 정상시계열이라면 와   간에 장기균형을 나타

내는 공적분 관계가 성립한다고 말한다. 결국 장기균형 관계를 갖는 통화수요함수는 식

7) 다른 상수항을 적용하여도 주어진 M2-GDP 비율에 대한 0.5의 이자율 탄력성에 맞출 때
<Figure 2> (b) 실선 식보다 산포도 관측치에 더 잘 부합하는 식을 찾기는 어려웠다.
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(2)-(3)의 형태와 관련된다.

앞서 언급한 바와 같이 본 연구는 실질 통화수요에 대한 장기균형 관계를 살펴보기 위하

여 ARDL 모형을 사용한다. ARDL() 모형은 아래와 같은 형태로 표현된다.

       
  



    
  



′           (4)

식(4)에서  ∼  는 오차항(error term)을 가리킨다. , 와 는 관련 계

수벡터를 나타낸다. 결국 식(4) 종속변수 는 ARDL() 모형에 따라 자신의 개 시차

변수와 설명변수 와 개의 시차 설명변수, 그리고 오차항에 의해 생성된다.

식(4)는 아래 식(5) 오차수정모형(Error Correction Model; ECM, 이하, ‘ECM’이라 

함) 형태로 쉽게 전환(re-parameterization)될 수 있다.8)

        ′    
  

  


  

′  
  

 

′           (5)

식(5)에서    
  



,  
  



 , 
  

   



, 
  

   



로 정의된다. 

이 식에서 장기균형 관계를 나타내는 항은 오차수정항         ′  이며, 오차

수정항의 계수   (  )는 음(-)의 값으로 전기의 불균형을   을 균형으로 조정해 

나가는 역할을 한다. 가령 전기에 양(+)의 불균형(    )이 발생하였다면 식(5)의 종

속변수 의 감소를 의미하므로 주어진   에 대해 당기의 종속변수 가 감소하는 

결과를 얻게 된다. 나머지 
 ,  , 

는 장기균형식과는 관계없이 설명변수들의 단기변동

에 관련된 계수들이다.

8) 엄밀한 의미에서 식(5)는 장기균형 관계를 가정한 제약 오차수정모형(restricted error 
correction model)이다. 본 연구에서는 이 부분이 중요한 의미를 가지는 것은 아니므로 
단순히 오차수정모형(ECM)으로 부르기로 한다.
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2. 실증분석 모형과 기술통계량

식(6)은 본 연구에서 추정하고는 하는 통화수요함수의 ARDL( ) 형태의 모

형이다.

log

   
  



log   

    
  



log    
  



log   

 
  



    
  



log      (6)

식(6)에서 는  시점에서의 명목 통화량,  는 실질 GDP, 는 명목 이자율, 는 

물가상승률,  는 원달러 환율을 나타낸다. 이러한 실증분석 모형은 Boucekkine, 

Laksaci, and Touati-Tliba(2021, 이하, ‘BLT’라 함)의 모형을 기초로 하였다.9)

BLT는 신흥국의 통화수요모형을 상정하였는데, 통화량을 설명하는 변수로 실질 GDP, 

명목 이자율, 물가상승률, 환율을 고려하였다. 이들에 따르면 실질 GDP는 규모변수로 통

화수요의 거래적 동기와 예비적 동기를 포착한다. 반면, 이자율은 투기적 동기를 포착하는

데, 이는 이자율이 상당한 수준으로 하락하면 경제주체들이 유동성을 선호한다는 케인즈

의 유동성 선호이론에 근거한다.

한편, BLT는 신흥국의 경우 금융시장의 발달이 제한적인 측면이 있어 이자율보다는 (기

대)물가상승률이 통화수요를 설명하는 데 중요한 요소가 될 수 있음도 지적하였다. 그러나 

높은 수준의 물가가 만연해 있는 신흥국의 경우 (기대)물가상승률이 통화수요 설명에 한계

가 있어 환율 변수가 보다 적절할 수 있다고 하였다. 이에 대해 우리나라의 경우 두 번의 오

일쇼크와 1980년대 초반, 1990년대 전후 및 중반까지 물가가 높았던 경우를 제외하곤 고

물가가 지속된 편은 아니어서 환율 변수가 통화수요에 대한 장기균형 관계를 설명하는 데는 

한계가 있을 것으로 판단된다(<Appendix Figure 1> 참조). 다만, 본 연구에서는 보다 확

장적 형태의 실증분석 모형을 분석하고자 물가상승률과 원달러 환율 변수도 모두 고려한다.

9) 본 연구의 실증분석 모형 식(6)은 이자율 변수를 자연대수(로그)를 취한 형태를 사용한다.
이에 대해 앞서 언급한 바와 같이 Lucas(1988)는 원계열의 이자율 변수를 사용하였음에도
Lucas(2000)는 이자율에 로그를 취한 log-log 형태가 보다 자료에 적합하다고 하였다. 또
한 식(6)의 경우 BLT 모형과는 다르게 인플레이션 변수를 로그 형태가 아닌 원계열 변수를
사용하였다. 이는 로그 형태의 인플레이션을 사용하게 될 경우 우리나라 통화수요함수의 장
기균형 관계를 발견할 수 없었기 때문임을 밝힌다.
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Variables Obs. Mean Std. Dev. Min Max

Real M1 52 238,952.1 308,981.7 272.6 1,281,614.0 

Real M2 52 811,393.4 962,180.0 761.5 3,430,442.0 

Real GDP 52 805,809.1 605,628.1 72,102.7 1,910,745.0 

GDP deflator 52 58.2 34.1 3.9 107.7

Discount rate 52 5.8 5.1 0.3 19.0 

Call rate 46 8.4 6.2 0.6 22.9 

Deposit rate 52 8.7 5.6 1.2 22.8 

LTGBR 49 10.8 7.3 1.4 28.8 

Inflation 52 7.1 7.4 -1.2 32.1 

KRW/USD 52 877.8 290.4 310.6 1,398.9 

<Table 1> Descriptive statistics

(units: billion won, %)

Note: LTGBR refers to long-term government bond rate.

<Table 1>은 ARDL 실증분석 모형에 포함되는 거시변수들의 기술통계량을 보여준다. 

본 연구는 앞서 언급한 바와 같이 1970~2021년을 분석대상 기간으로 한다. 다만, 콜금리

는 1976~2021년, 장기 국채금리는 1973~2021년에만 존재한다. 실질 M1과 M2는 해당 

명목금액을 GDP 디플레이터로 실질화하였으며, 물가상승률 계산에는 해당 디플레이터를 

이용하였다. 한편, M1-GDP의 평균 비율은 기술통계량의 표본평균 기준으로 29.6%, 

M2-GDP 비율은 100.7% 수준이다. 이자율은 할인율, 콜금리, 예금금리, 장기 국채금리

로 표본기간 동안 표본평균이 각각 5.8%, 8.4%, 8.7%, 10.8%로 나타났다. 물가상승률은 

7.1%이며, 원달러 환율은 달러당 877.8원이었다. 이들 변수들에 대한 자세한 시계열 추이

는 <Appendix Figure 1>과 <Appendix Figure 2>를 참조하기 바란다.

Ⅳ. 분석결과

1. ADF 단위근 검정

앞서 언급한 바와 같이 ARDL 모형을 통한 공적분 검정은 시계열 변수의 적분이 I(0)인

지 아니면 I(1)인지가 불확실할 때 Johansen 검정보다 더 유용하므로 본 연구에서는 
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Variable Type
Optimal 

lag
No 

constant
Drift Trend

Log real M1
Level 1 7.654 -1.464* -1.282

1st-diff 1 -3.205*** -5.853*** -5.956***

Log real M2
Level 2 2.873 -2.076** -0.379

1st-diff 1 -2.130** -4.116*** -4.707***

Log real GDP
Level 1 10.308 -5.763*** 0.240

1st-diff 1 -2.268** -4.489*** -6.899***

Log discount rate
Level 3 -1.371 0.839 -2.072

1st-diff 2 -5.400*** -6.191*** -6.413***

Log call rate
Level 1 -1.058 0.302 -3.167*

1st-diff 0 -6.679*** -7.063*** -7.136***

Log deposit rate
Level 1 -1.950* -0.283 -2.258

1st-diff 0 -6.300*** -6.662*** -6.653***

Log LRGBR
Level 3 -2.040** 0.319 -2.543

1st-diff 2 -5.240*** -5.961*** -6.010***

Inflation
Level 4 -1.349 -1.247 -2.259

1st-diff 3 -5.685*** -5.687*** -5.620***

Log KRW/USD
Level 1 1.732 -2.627*** -2.324

1st-diff 2 -5.432*** -5.763*** -6.015***

ARDL 모형을 추정함에 앞서 모형에 포함된 변수들의 시계열적 특징을 먼저 살펴보고자 

한다. 이를 위해 본 연구는 ADF(Augmented Dickey-Fuller) 단위근 검정을 실시하였다. 

시계열 변수 에 대한 ADF 검정의 기본식은 아래 식(7)과 같다.

<Table 2> ADF unit root test

Notes: 1) LTGBR refers to long-term government bond rate.
2) ***, **, * are significant at 1%, 5%, and 10% level, respectively.

           
  

  

           (7)

ADF 검정은 식(7)에서   의 계수인 에 대해 단위근이 존재한다는 의미에서  : 

  을 귀무가설로 한다. 그리고 해당 검정통계량은 관련 추정계수에 표준오차를 나눈 

  형태이다. ADF 단위근 검정을 실시하기 위해 본 연구는 분석대상 시계열 변수 

각각에 대해 사전적으로 식(7)에서 가장 효율적인 시차(optimal lag)의 크기  (<Table 
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2> 참조)를 결정할 필요가 있는데, 효율적인 시차를 결정함에 AIC, BIC, HQIC, FPE 등

다양한 기준을 고려하였다.

<Table 2>는 ADF 검정의 결과를 보여주고 있다. 검정 결과는 상수항이 없는 경우, 표

류항이 있는 경우, 추세항을 가진 경우 등 3가지 형태로 구분하여 제시하였다. 각 시계열 

변수에서 수준변수의 경우 전반적으로 단위근이 존재한다는 귀무가설을 기각하지는 못하

였다. 다만, 로그 실질 M1와 M2, 실질 GDP에서 표류항이 있는 경우를 비롯해 이자율 변

수 중 할인율을 제외한 변수들 중 상수항이 없거나 추세항이 있는 경우, 로그 원달러 환율

에서 표류항이 있는 경우에는 귀무가설을 기각하였다. 반면, 각 시계열 변수를 1차 차분한 

경우에는 3가지 검정 형태 모두에서 귀무가설을 기각하였다.

이를 종합하면, 모형에 포함된 시계열 변수들이 전반적으로 I(1) 형태일 가능성이 높아 

보이나, 로그 할인율을 제외하고 수준변수에서 일부 검정 형태에서 귀무가설이 기각되는 

등 엄밀한 의미에서는 각 시계열 변수가 I(0)인지 I(1)인지가 불확실한 상태라 할 것이다.

2. 최적 모형

가. bounds 공적분 검정

ARDL의 최적 모형을 구하기 위하여 본 연구는 Pesaran et al.(2001)의 bounds 공적

분 검정을 실시하여 최적 모형의 후보군을 선택하였다. 그리고 이 후보 모형에서 본 연구

는 잔차분석을 실시하며, 이를 통해 통화수요함수의 최적 모형을 구한다. Pesaran et 

al.(2001)의 bounds 공적분 검정은 크게 3단계로 구분된다.

1단계는 식(5)에 대해 :    and 
  



  을 결합귀무가설로 하는 -검정에 

해당한다. ARDL 모형에서의 장기균형 관계를 얻으려고 할 때 이 귀무가설을 기각해야 되

는데, 설명변수의 적분 상태가 I(0) 또는 I(1)에 대해 각 유의수준에 맞춰 임계치가 각각 설

정된다. 그리고 I(0)의 임계치가 해당 가설검정의 하한, I(1)의 임계치가 상한 개념이 된다. 

예를 들어, 주어진 -검정통계량이 I(0)의 임계치보다 작으면 귀무가설을 기각할 수 없고, 

-검정통계량이 I(1)의 임계치보다 크면 기각한다. 두 임계치 사이에 -검정통계량이 존

재하면 귀무가설의 기각 여부를 결정할 수 없다.

한편, 1단계 -검정에서 귀무가설을 기각하더라도 장기균형 관계의 존재를 담보할 수 

없다. 이에 2단계로 귀무가설  :   로 하는 -검정을 실시해야 된다. 이 검정에서도 
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Interest 
rate

Money Model
ARDL
model

-test -test

Stats.   Stats.  

Discount 
rate

M1 (2) (1,1,0,0) 9.84 [0.000] [0.000] -4.64 [0.000] [0.002]

M2

(2) (2,1,4,1) 6.37 [0.000] [0.004] -3.51 [0.001] [0.036]

(4) (2,1,3,0,2) 11.82 [0.000] [0.000] -5.58 [0.000] [0.001]

(4) (2,1,0,0,2) 13.48 [0.000] [0.000] -6.09 [0.000] [0.000]

Call rate M2
(4) (2,1,0,0,2) 6.03 [0.000] [0.005] -4.24 [0.000] [0.015]

(4) (2,0,0,0,2) 6.86 [0.000] [0.002] -3.99 [0.000] [0.026]

Deposit 
rate

M2

(2) (2,1,4,1) 7.60 [0.000] [0.001] -4.02 [0.000] [0.012]

(4) (2,1,4,0,2) 11.87 [0.000] [0.000] -6.20 [0.000] [0.000]

(4) (2,1,0,0,2) 13.35 [0.000] [0.000] -6.48 [0.000] [0.000]

LTGBR

M1 (2) (1,1,0,0) 4.57 [0.004] [0.025] -3.57 [0.001] [0.033]

M2

(2) (2,2,4,0) 9.59 [0.000] [0.000] -4.51 [0.000] [0.004]

(4) (3,0,4,3,2) 7.45 [0.000] [0.002] -4.08 [0.000] [0.020]

(4) (1,0,0,0,2) 75.40 [0.000] [0.000] -4.36 [0.000] [0.011]

설명변수의 적분 상태에 따라 1단계 -검정에서처럼 임계치의 하한과 상한이 있다. 장기

균형 관계를 위해서는 해당 귀무가설을 기각하여야 하며, 구체적인 검정방식은 1단계 -

검정과 동일하다. 마지막 3단계는 귀무가설  :  하에 장기균형 관계식에서의 추정

계수 을 개별적 또는 결합적 방식으로 가설검정하여 통계적 유의성을 가진 변수들을 중

심으로 장기균형식(제약 오차수정항)을 발견하게 된다.

<Table 3> Bounds cointegration test over the period 1970-2021

Notes: 1) LTGBR refers to long-term government bond rate, and -values are in brackets.
2) GDP deflator is used to transform nominal values into real values and calculate 

inflation.

<Table 3>은 식(6) 통화수요함수의 ARDL() 모형에 포함된 명목 이자율 

중 할인율, 콜금리, 예금금리, 장기 국채금리 각각에 대해 해당 통화수요함수 내 4가지 형

태의 구체적 모형을 상정하여 bounds 공적분 검정을 실시한 결과이다.10) 모형(1)-(4)에

는 실질 통화량의 자기회귀변수에다 실질 GDP와 명목 이자율을 기본적으로 포함하고 있

10) 본 연구는 ARDL 모형 중 상수항과 추세항이 없는 형태(case 1)를 사용하였다. 다른 형태
의 ARDL 모형은 장기균형 관계를 발견하는 추정이 쉽지 않아 본 연구에서 제외하였다. 
이러한 점이 본 연구의 한계가 될 가능성이 있음을 밝힌다.
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다. 이 중 모형(1)이 가장 기본적인 형태이고, 모형(2)와 (3)은 물가상승률과 환율 변수가 

각각 포함된 형태이다. 모형(4)는 물가상승률과 환율 변수 모두가 포함된 경우이다.

모형(1): ARDL( )

모형(2): ARDL( )

모형(3): ARDL( )

모형(4): ARDL( )

<Appendix Table 1>에서 모형(1)-(4)에서 선택된 ARDL 모형은 AIC와 BIC 정보기준

에 따라 가장 간결한 최적 모형의 후보군으로 선택되었다. 예를 들어, <Appendix Table 

1-1>에서 모형(2)는 AIC 기준으로는 ARDL(2,1,3,1) 모형을, BIC 기준으로는 

ARDL(1,1,0,0) 모형이 최적 모형의 1차 후보군으로 선택된 것이다.

본 연구는 <Table 3>을 통해 <Appendix Table 1>에서 ARDL의 최적 모형 후보군을 

대상으로 유의수준 5%를 기준으로 bounds 공적분 검정 중 -검정과 -검정에서 통계적

으로 유의한 총 13개의 모형들만 제시하였다. 가령 할인율을 적용한 모형에 대해 실질 통

화량 M1의 경우 모형(2)에서 ARDL(1,1,0,0) 모형에서 장기균형 관계가 존재함을 알 수 

있다. 실질 통화량 M2에 대해서는 모형(2)의 ARDL(2,1,4,1)과 모형(4)의 

ARDL(2,1,3,0,2)와 ARDL(2,1,0,0,2)에서 장기균형 관계가 존재하는 것으로 나타났다.

이와 같은 방식으로 bounds 공적분 검정을 통해 본 결과, 콜금리에 대해서는 M1에 대한 

장기균형 관계를 발견할 수 없었고, M2에 대해서만 장기균형 관계를 위한 모형(4)의 

ARDL(2,1,0,0,2), ARDL(2,0,0,0,2)가 선택되었다. 예금금리의 경우도 M2에 대해서만 모

형(2)의 ARDL(2,1,4,1)과 모형(4)의 ARDL(2,1,4,0,2) ARDL(2,1,0,0,2)에서 장기균형 관

계를 발견할 수 있었다. 장기 국채금리의 경우 M1에서 모형(2)의 ARDL(1,1,0,0), M2에서 

모형(2)의 ARDL(2,2,4,0), 모형(4)의 ARDL(3,0,4,3,2), ARDL(1,0,0,0,2)가 선택되었다.

나. 잔차분석

bounds 공적분 검정 후 장기균형식이 포함된 제약 오차수정모형의 적합성을 확인하기 
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Interest 
rate

Money Line Model
ARDL
model

Heteroske-
dasticity

Autocorre-
lation

Normality

White test
Durbin’s 

alternative
test

Skewness/
Kurtosis

Discount 
rate

M1 1 (2) (1,1,0,0) 20.74 1.39 1.64

M2

2 (2) (2,1,4,1) 48.00 1.81 0.05

3 (4) (2,1,3,0,2) 48.00 0.35 0.61

4 (4) (2,1,0,0,2) 48.00 1.14 3.39

Call rate M2
5 (4) (2,1,0,0,2) 42.00 1.70 2.73

6 (4) (2,0,0,0,2) 42.00 2.01 2.06

Deposit 
rate

M2

7 (2) (2,1,4,1) 48.00 0.62 2.71

8 (4) (2,1,4,0,2) 48.00 0.61 0.87

9 (4) (2,1,0,0,2) 48.00 1.18 3.09

LRGBR

M1 10 (2) (1,1,0,0) 28.74* 1.71 0.61

M2

11 (2) (2,2,4,0) 45.00 0.41 0.25

12 (4) (3,0,4,3,2) 45.00 0.55 1.70

13 (4) (1,0,0,0,2) 41.68 2.20* 3.54

위하여 모형으로부터 추출된 잔차를 검사한다. 이 검사에는 기본적으로 이분산성

(heteroskedasticity), 자기상관(autocorrelation), 정규성(normality) 성립 유무를 밝

히는 검정으로 구성되어 있다. 또한 장기균형 관계식의 추정계수에 대한 안정성 여부를 확

인하기 위하여 CUSUM(cumulative sum) 검정을 실시한다.

<Table 4>는 <Table 3>의 모형을 이용하여 잔차분석과 안정성 검정을 실시한 결과를 보

여준다. 표에서 이분산, 자기상관, 정규성 등 잔차분석의 결과를 살펴보면, 전반적으로 오차

항의 동분산성, 무자기상관(no autocorrelation), 정규성 등이 잘 만족하고 있는 것으로 나

타났다. 이는 선택된 ARDL 모형이 유효함을 의미한다. 다만, 장기 국채금리의 경우 M1에 

대해 10% 유의수준에서 모형(2)의 ARDL(1,1,0,0)에서 동분산성을 가정한 귀무가설이 기각

되었고, M2에서는 모형(4)의 ARDL(1,0,0,0,2)에서 무자기상관의 귀무가설이 기각되었다.

<Table 4> Residual analysis

Notes: 1) LTGBR refers to long-term government bond rate.
2) ***, **, * are significant at 1%, 5%, and 10% level, respectively.
3) Durbin’s alternative test for autocorrelation is a -statistics, building on a lag 

order of 4.
4) The normality test is a joint test considering both skewness and kurtosis, according 

to D’Agostino et al. (1990) and Royston (1991).
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1. Model (2) for M1 and discount rate: ARDL(1,1,0,0)

(a) CUSUM (b) CUSUMSQ

2. Model (2) for M2 and discount rate: ARDL(2,1,4,1)

(a) CUSUM (b) CUSUMSQ

다. 안정성 검정

ARDL 모형을 통해 발견된 장기균형 관계가 안정적인지를 검정하기 위해 본 연구는 일반

적으로 많이 사용되는 축차적(recursive) OLS 추정 잔차의 CUSUM(또는 REC- CUSUM)

과 CUSUMSQ 검정을 사용한다. CUSUM 검정은 추정된 회귀계수에 체계적인 구조 변화가 

있는지를 밝히는 것이고, CUSUMSQ는 일정한 추정계수에 체계적이라기보다는 예상하지 

못한 변화가 발생하였는지를 포착한다(Brown, Durbin, and Evans, 1975). <Figure 3>은 

<Table 4>의 1~13번에 해당하는 모형 중 CUSUM과 CUSUMSQ 검정을 모두 만족하여 모

형의 추정계수에 대해 안정성을 인정할 만한 실증분석 모형을 보여주고 있다.11)

<Figure 3> CUSUM and CUSUMSQ test

11) 계수의 안정성을 만족하지 못하는 모형들의 CUSUM과 CUSUMSQ 검정 관련 Figure는 지면 관계상
생략하기로 한다. 이에 대해 독자의 요청 시 언제든 해당 Figure를 제공할 수 있음을 밝힌다.
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3. Model (4) for M2 and discount rate: ARDL(2,1,3,0,2)

(a) CUSUM (b) CUSUMSQ

7. Model (2) for M2 and deposit rate: ARDL(2,1,4,1)

(a) CUSUM (b) CUSUMSQ

11. Model (2) for M2 and long-term government bond rate: ARDL(2,2,4,0)

(a) CUSUM (b) CUSUMSQ
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12. Model (4) for M2 and long-term government bond rate: ARDL(3,0,4,3,2)

(a) CUSUM (b) CUSUMSQ

Note: The dotted line refers to critical values at 5% significance level.

추정계수의 안정성 조건을 만족하는 <Figure 3>을 보면 CUSUM과 CUSUMSQ의 값이 

모두 전체 기간에 대해 점선으로 이루어진 유의수준 5%의 해당 임계치 범위에 속해 있음

을 알 수 있다. Figure에서 할인율에 대해 M1의 모형(2) ARDL(1,1,0,0), M2의 모형(2) 

ARDL(2,1,4,1)과 모형(4) ARDL(2,1,3,0,2)가 안정성 조건을 만족하고 있음을 보여주고 

있다. 예금금리에 대해서는 M2의 모형(2) ARDL(2,1,4,1), 장기 국채금리에 대해 M2의 

모형(2) ARDL(2,2,4,0)과 모형(4) ARDL(3,0,4,3,2)가 안정한 것으로 나타나 있다. 

<Table 3>의 콜금리에 대한 M2 모형(4)의 두 모형에 대해서는 모두 안정성 조건을 만족

하지 못하였다.

<Table 5>~<Table 6>은 bounds 공적분 검정 결과를 바탕으로 실질 통화량에 대해 장

기균형 관계가 존재하는 ARDL 모형 장기추정식의 결과이다.12) <Table 5>는 장기적 안

정성을 가지는 것으로 판단되는 할인율을 사용한 모형 ARDL(1,1,0,0)의 결과를 보여주는

데, 실질 통화량 M1에 대한 실질 GDP의 탄력성이 0.946, 할인율의 탄력성은 0.413으로 

12) 본 연구의 결과가 통화수요 및 공급으로 이루어진 화폐시장에서의 내용이므로 주어진 장
기관계식에서 이자율 추정치에 대한 내생성(endogeneity)과 그에 따른 편의(bias) 문제가
제기될 수 있다. 이에 대해 시계열 분석에서는 모형에 포함된 변수들이 안정시계열이거나
또는 단위근(unit root)을 가지는 I(1)이고 해당 변수들 간에 공적분이 성립할 경우 그 추
정치가 일치성(consistency)을 가지게 된다. 특히, I(1) 형태의 공적분 관계를 말하는 후

자의 경우 관측치 제곱의 역수( )에 해당하는 속도로 추정치의 분산이 빠르게 감소하
는 특징을 가진다. 본 연구에서도 통화량과 이자율 변수가 단위근을 가진 I(1)일 가능성이
높은 데다 bounds 공적분 검정을 통해 이들 변수 간에 장기적 관계가 존재한다는 점에
서 그 추정치에 일치성이 있음을 밝힌다. 이에 대해 유익한 논평을 해주신 익명의 심사자
에게 감사드린다.
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Dependent variable:

 log real M1

ARDL models

Model (2) Model (2)

(1,1,0,0) (1,1,0,0)

 -0.202*** -0.207***

(0.044) (0.058)

<LR equilibrium>

Log real GDP 0.946*** 0.986***

(0.006) (0.010)

Log nominal interest rate

- Discount rate -0.413***

(0.071)

- LTGBR -0.507***

(0.097)

Inflation -0.033*** -0.021*

(0.009) (0.012)

Stability Yes No

  0.812 0.798

나타났다. 그리고 이들 탄력성은 1% 수준에서 모두 유의하였다. 이는 앞서 언급한 

Lucas(2000)의 실질 통화량 M1에 대한 1의 소득 탄력성과 0.5의 이자율 탄력성과 상당히 

유사하다고 할 것이다. 또한 장기적 안정성을 가진 것은 아니지만 장기 국채금리에 대한 모

형 ARDL(1,1,0,0)도 실질 GDP의 탄력성이 0.986, 이자율의 탄력성이 0.507로 나타났다.

한편, 이 두 모형 모두에서 물가상승률에 대해 준탄력성이 각각 0.033, 0.021로 나타나 

물가상승률이 높을수록 실질 M1에 대한 수요는 감소하는 것으로 나타났다. 이는 구매력 

하락 시 통화보유에 소극적인 경제주체들의 행위가 반영될 것이라 본다. 다만, <Table 5>

를 통한 실질 M1에 대한 통화수요는 원달러 환율은 큰 역할을 하지 못하는 것으로 보였다. 

앞서 언급한 바와 같이 우리나라의 경우 신흥국 중 지속적인 고물가를 겪는 국가는 아니므

로 환율이 미치는 통화수요에 대한 영향은 크지 않은 것으로 판단된다. 아울러 불균형 발

생 시 이를 조정해 주는 조정계수  는 각각 –0.202, -0.207로 나타나 균형으로의 수렴

기간이 두 모형 모두 5년에 조금 못 미치는 수준이었다.

<Table 5> The long-run demand for real M1

Notes: 1) LTGBR refers to long-term government bond rate.
2) Standard errors are in parentheses, and ***, **, * are significant at 1%, 5%, and 10%

level, respectively.
3) In the long-run equilibrium, the dependent variable is log real M1.

4)   is the coefficient of determination in ARDL model.
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<Table 6>는 실질 M2에 대한 통화수요함수를 추정한 결과이다. 그 결과를 보면 M2에 대

한 수요는 주로 이자율보다는 실질 GDP의 영향이 큰 것으로 나타났다. 그리고 M2의 경우 

M1보다 장기균형이 존재하는 모형이 상대적으로 많았다. 실질 M2에 대한 실질 GDP의 탄

력성은 통계적으로 유의하며 1을 모두 상회하였는데, 이는 M1에 비해 높은 수준이었다.

반면, 이자율 탄력성은 상대적으로 작고 통계적 유의성도 없었다. 이는 M2를 구성하는 

항목 중 거래 목적의 특성으로 화폐보유의 기회비용을 주로 포착하는 M1 외에 다양한 수

익률 원천에 수요가 결정되는 금융상품이 다수 포함되어 있기 때문인 것으로 보인다(이양

섭 2018). 한편, 물가상승률의 준탄력성은 전반적으로 0.05 수준으로 나타나며, M2 수요

에 대한 음(-)의 영향이 크게 나타났다. M2에 대한 원달러 환율은 0.7~0.8에 해당하는 탄

력성을 보였는데, 이는 M1과는 달리 원달러 환율 상승 시 원화가치의 하락으로 미 달러나 

금의 보유를 늘리는 대신 M2에 포함되는 일부 상품의 보유를 상대적으로 기피하는 것으로 

해석된다. 아울러 M2에 대한 조정계수  의 추정치는 M1에 비해 그 크기가 상대적으로 

작게 나타나 불균형의 조정과정이 M1에 비해 더 길게 이루어진다고 하겠다.
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<Appendix Table 2>와 <Appendix Table 3>은 <Table 5>와 <Table 6>에 부합하는 

실질 통화량에 대한 ARDL 모형의 단기적 관계를 추정한 결과를 보여주고 있다. 

<Appendix Table 2>에서 장기균형 관계식과 유사하게 실질 GDP의 증가율과 이자율의 

하락 시 M1의 수요가 단기적으로 증가하는 것으로 나타났다. <Appendix Table 3>에서

는 물가상승률이 높아질수록 M2의 수요가 단기적으로 감소하는 것으로 나타났다. 자세한 

결과는 해당 Appendix Table을 참조하기 바란다.

Ⅴ. 결론

본 연구는 1970~2021년 간 우리나라 통화량 M1과 M2, 실질 GDP, 이자율, 물가상승

률, 원달러 환율을 이용하여 통화수요함수를 ARDL 모형을 통해 장단기 형태로 추정하였

다. 그리고 기존의 연구가 특정 기간을 중심으로 통화수요를 분석하였다고 하면, 본 연구

는 보다 긴 기간에 대해 우리나라 통화수요의 장기균형 관계와 안정성에 대해 살펴보았다.

분석 결과, 장기간 통화수요를 분석함에 여러 구조적 변화가 우려되었음에도 우리나라의 

통화수요는 M1과 M2 모두에 대해 비교적 모형의 계수가 안정적임을 발견할 수 있었다. 미

국의 경우 통화수요의 불안정성에 대해 논란이 커 안정적인 통화수요를 보여주기 위해 새로

운 통화지표 MZM이나 NewM1보다 제시되었다. 반면, 우리나라의 경우 미국에 비해 그 불

안정성의 정도는 크지 않은 것으로 보인다. 물론 이러한 것이 미국에 비해 상대적으로 규제

완화와 금융혁신 정도가 낮아서일 수도 있다. 이와 관련하여 최근 우리나라에서도 핀테크

(FinTech)와 암호화폐 거래 등이 점차 활발해지고 있어 향후 우리나라 통화수요에 대한 불

안정성이 보다 커질 가능성이 높다.

한편, Lucas(2000)의 주장처럼 우리나라에서도 ARDL 모형을 통해 실질 GDP(소득)의 

탄력성이 M1의 경우 1에 가까운 수준이었고 이자율의 탄력성은 0.4~0.5 정도 수준임을 

확인할 수 있었다. 사실 과거 연구들은 통화수요의 장기균형 관계를 발견하고 안정성을 검

정하는 데 주로 초점을 두고 있어 구체적으로 우리나라 통화수요에 대한 소득 및 이자율의 

탄력성이 어느 정도인지를 논한 연구는 다소 미흡했던 것으로 판단된다. 이에 관련 연구가 
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향후에도 지속될 필요가 있는데, 특히 미국에서처럼 금융산업의 발전과 금융혁신이 빠르

게 진행된다는 점을 감안할 향후 새로운 통화지표에 대한 논의 필요성도 나타날 수 있을 

것으로 본다. 아무쪼록 더 좋은 관련 연구를 위해 보다 긴 시계열 자료와 때로는 양질의 미

시적 자료 등을 쉽게 확보할 수 있는 환경이 구축되기를 기대한다.
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Dep. 
variables

Model
Info.

criteria
ARDL
model

-test -test

Stats.   Stats.  

(a) Discount rate

Real 
M1

(1)
AIC (1,1,3)

2.40 [0.085] [0.231] -1.61 [0.101] [0.418]
BIC (1,1,3)

(2)
AIC (2,1,3,1) 3.45 [0.016] [0.084] -2.60 [0.012] [0.176]

BIC (1,1,0,0) 9.84 [0.000] [0.000] -4.64 [0.000] [0.002]

(3)
AIC (1,1,3,1) 3.13 [0.025] [0.116] -1.13 [0.221] [0.684]

BIC (1,1,3,0) 3.05 [0.028] [0.125] -0.80 [0.336] [0.784]

(4)
AIC (2,1,3,1,1) 2.52 [0.046] [0.220] -2.06 [0.041] [0.419]

BIC (1,1,0,0,0) 7.94 [0.000] [0.000] -2.95 [0.005] [0.161]

Real 
M2

(1)
AIC (2,0,3) 6.69 [0.001] [0.004] -1.15 [0.215] [0.588]

BIC (2,0,1) 6.07 [0.001] [0.007] -0.887 [0.310] [0.690]

(2)
AIC (2,1,4,1) 6.37 [0.000] [0.004] -3.51 [0.001] [0.036]

BIC (2,0,3,1) 5.93 [0.001] [0.006] -2.72 [0.009] [0.149]

(3)
AIC (2,0,3,0) 5.23 [0.002] [0.013] -0.90 [0.301] [0.759]

BIC (2,0,0,0) 4.43 [0.004] [0.028] -0.84 [0.329] [0.792]

(4)
AIC (2,1,3,0,2) 11.82 [0.000] [0.000] -5.58 [0.000] [0.001]

BIC (2,1,0,0,2) 13.48 [0.000] [0.000] -6.09 [0.000] [0.000]

(b) Call rate

Real 
M1

(1)
AIC (4,1,1) 1.68 [0.197] [0.423] -2.11 [0.037] [0.236]

BIC (3,1,1) 1.70 [0.193] [0.416] -2.20 [0.030] [0.212]

(2)
AIC (2,1,1,3)

2.46 [0.065] [0.234] -2.11 [0.037] [0.319]
BIC (2,1,1,3)

(3)
AIC (4,1,1,0) 1.22 [0.328] [0.653] -1.74 [0.078] [0.457]

BIC (3,1,1,0) 1.24 [0.323] [0.646] -1.72 [0.081] [0.469]

(4)
AIC (2,4,1,3,4)

4.61 [0.003] [0.029] -2.61 [0.013] [0.211]
BIC (2,4,1,3,4)

Real 
M2

(1)
AIC (2,0,0)

7.89 [0.000] [0.002] -2.78 [0.007] [0.087]
BIC (2,0,0)

(2)
AIC (2,1,0,1) 6.60 [0.000] [0.004] -2.62 [0.011] [0.176]

BIC (2,0,0,0) 5.91 [0.001] [0.007] -2.70 [0.009] [0.160]

(3)
AIC (2,0,0,2) 6.75 [0.000] [0.003] -3.28 [0.002] [0.059]

BIC (2,0,0,0) 5.86 [0.001] [0.007] -2.68 [0.010] [0.166]

(4)
AIC (2,1,0,0,2) 6.03 [0.000] [0.005] -4.24 [0.000] [0.015]

BIC (2,0,0,0,2) 6.86 [0.000] [0.002] -3.99 [0.000] [0.026]

Appendices

<Appendix Table 1> Best models and bounds cointegration test
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Dep. 
variables

Model
Info.

criteria
ARDL
model

-test -test

Stats.   Stats.  

(c) Deposit rate

Real 
M1

(1)
AIC (2,1,3)

1.73 [0.183] [0.406] -0.96 [0.278] [0.649]
BIC (2,1,3)

(2)
AIC (2,1,3,1) 3.03 [0.029] [0.130] -1.91 [0.056] [0.395]

BIC (2,1,3,0) 4.65 [0.004] [0.024] -2.95 [0.005] [0.102]

(3)
AIC (2,1,3,0)

2.05 [0.108] [0.336] -0.54 [0.437] [0.841]
BIC (2,1,3,0)

(4)
AIC (2,3,3,0,3) 4.50 [0.003] [0.026] -2.02 [0.045] [0.418]

BIC (2,1,3,0,0) 3.64 [0.009] [0.063] -2.44 [0.017] [0.294]

Real 
M2

(1)
AIC (2,0,3)

6.59 [0.001] [0.005] -1.54 [0.114] [0.443]
BIC (2,0,3)

(2)
AIC (2,1,4,1) 7.60 [0.000] [0.001] -4.02 [0.000] [0.012]

BIC (2,1,0,1) 6.14 [0.001] [0.005] -3.26 [0.002] [0.061]

(3)
AIC (2,0,3,0) 5.10 [0.002] [0.014] -1.41 [0.143] [0.592]

BIC (2,0,0,0) 4.43 [0.004] [0.028] -0.96 [0.285] [0.760]

(4)
AIC (2,1,4,0,2) 11.87 [0.000] [0.000] -6.20 [0.000] [0.000]

BIC (2,1,0,0,2) 13.35 [0.000] [0.000] -6.48 [0.000] [0.000]

(d) Long-term government bond rate

Real 
M1

(1)
AIC (1,1,2)

1.56 [0.226] [0.463] -1.98 [0.048] [0.285]
BIC (1,1,2)

(2)
AIC (2,2,4,3) 2.65 [0.049] [0.196] -2.97 [0.005] [0.095]

BIC (1,1,0,0) 4.57 [0.004] [0.025] -3.57 [0.001] [0.033]

(3)
AIC (1,1,4,0) 2.56 [0.056] [0.210] -1.44 [0.134] [0.571]

BIC (1,1,0,0) 5.79 [0.001] [0.007] -2.25 [0.026] [0.292]

(4)
AIC (1,1,4,3,0) 2.77 [0.033] [0.173] -1.41 [0.138] [0.641]

BIC (1,1,0,3,0) 4.91 [0.002] [0.016] -1.09 [0.230] [0.767]

Real 
M2

(1)
AIC (2,0,0)

7.06 [0.000] [0.003] -1.79 [0.071] [0.358]
BIC (2,0,0)

(2)
AIC (2,2,4,0) 9.59 [0.000] [0.000] -4.51 [0.000] [0.004]

BIC (2,1,0,0) 7.33 [0.000] [0.001] -3.25 [0.002] [0.062]

(3)
AIC (2,0,0,0)

5.23 [0.002] [0.012] -1.70 [0.085] [0.498]
BIC (2,0,0,0)

(4)
AIC (3,0,4,3,2) 7.45 [0.000] [0.002] -4.08 [0.000] [0.020]

BIC (1,0,0,0,2) 75.40 [0.000] [0.000] -4.36 [0.000] [0.011]

Notes: 1) -values are in brackets and the analysis is done over the period 1970-2021.
2) GDP deflator is used to transform nominal values into real values and calculate 

inflation.
3) Building on the bounds cointegration tests at 5% significance level, the ARDL 

models are in bold that are likely to have a long-run equilibrium.
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Dependent variable :

 Log real M1

ARDL models

Model (2) Model (2)

(1,1,0,0) (1,1,0,0)

 Log real GDP 1.188*** 1.151***

(0.288) (0.317)

 Log nom. int. rate

- Discount rate -0.084***

(0.020)

- LTGBR -0.105***

(0.031)

 Inflation -0.007*** -0.004

(0.002) (0.003)

<Appendix Table 2> The short-run dynamics for real M1

Notes: 1) LTGBR refers to long-term government bond rate.
2) Standard errors are in parentheses, and ***, **, * are significant at 1%, 5%, and 10%

level, respectively.
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<Appendix Figure 1> Trends in macro variables for analysis

(unit: billion won, %)
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<Appendix Figure 2> Trends in nominal interest rates

(unit: %)

<Appendix Figure 3> Real M1 vs. real M1-MMF

(unit: billion won)
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Abstract

In this paper, we estimate the demand for money, M1 and M2, using 

1970-2021 time series data with real GDP, interest rates, inflation, and 

exchange rate (KRW-USD). We then investigate the long-run relationship for 

money demand function and its long-run stability. As in Lucas (2000), we 

estimate the elasticity of real GDP for M1 close to unity. In addition, the 

elasticities of discount rate and the interest rate to long-term government 

bonds and securities are about 0.4-0.5. The elasticity of real GDP for M2 is 

higher than unity, although the elasticities of interest rate are insignificant. 

Inflation would affect negatively the demand for money in the long run. 

Finally, the long-run demand for M1 and M2 proves to be stable using the 

bounds cointegration test.

※ Key words: Monetary aggregates, Real GDP, Interest rates, ARDL model,

Bounds cointegration test


