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This paper estimates Korea's natural rate of unemployment using various estimation 
methods such as pure time-series methods, reduced-form methods, and structural form 
methods, with discussion about relative advantages and disadvantages of each estimation 
method. This paper also provides the confidence interval of the estimated natural rate of 
unemployment by the Monte Carlo integration method.

Though multivariate unobserved component model exhibits better performance in 
many aspects than other estimation methods, awareness should be raised for a potential 
misspecification problem of a multivariate unobserved component model. Considering 
that each method has its own advantages and disadvantages, it is recommended to make 
an inference on the natural rate of unemployment based on common results among 
various methods.

Korea's natural rate of unemployment was estimated to be around 3.8~4.0% on  
average in the period of 1979:Ⅰ~1987:Ⅳ, and to decline to 2.5~2.9% in the period of 
1988:Ⅰ～1997:Ⅳ. During the Asian crisis, it is estimated to peak at near 4.8% and to 
have been on a downward trend since then. 

 .............................................................................................................................................

한국의 자연실업률에 대한 기존 연구들은 대부분 한 가지의 추정방법에 의존

하고 있어 연구 간에 상이하게 나타나는 추정결과를 평가할 근거가 없는 상황이

다. 따라서 본고에서는 이를 감안하여 순수 시계열방법, 축약형 모형을 이용한 방

법, 구조모형을 이용한 방법 등 다양한 추정방법을 검토하여 추정방법 간 상대적

인 장단점을 비교하고 이를 기반으로 한국의 자연실업률을 추정하고자 하였다. 또

한 본 논문에서는 추정결과의 신뢰구간을 몬테카를로 적분(Monte Carlo inte- 

gration)방법을 이용하여 추정함으로써 추정결과의 정확성에 대한 평가 근거를 제

시하였다.

축약형 모형의 하나인 다변수 비관측인자모형이 여타 추정방법에 비해 상대

적으로 장점을 지니고 있는 것으로 평가되었으나 추정결과가 모형설정오류에 민

감하다는 점을 고려하여 모형설정에 세심한 주의를 기울일 필요가 제기되었으며, 

순수 시계열방법이나 구조 벡터자기회귀모형도 나름대로의 장점이 있으므로 특정 

방법을 이용한 결과에 의존하기보다는 여러 추정방법에 의한 추정결과에서 공통

적으로 발견되는 부분에 기반을 두어 자연실업률을 추론하는 것이 바람직하다고 

사료된다.

추정방법에 따라 다소 차이가 있지만, 한국의 자연실업률은 1979～87년 동안 

평균 3.7～4.0% 수준에서 1988～97년 기간 동안 평균 2.6～3.2% 수준으로 하락하

였으나, 외환위기를 거치며 4.0～5.3% 수준까지 상승하였다가 이후 하락하는 추세

를 지속하고 있는 것으로 나타났다. 또한 대부분의 추정결과에서 최근에 실제실업

률이 자연실업률에 근접해 있으나 실업률 갭이 상승하고 있는 것으로 나타나 최근 

비교적 높은 수준에 머무르고 있는 실업률이 외환위기 이후 자연실업률의 상승이

라는 구조적 변화와 경기침체라는 경기순환적 요인에 함께 영향 받고 있을 가능성

을 시사하였다.

ABSTRACT



한국의 자연실업률 추정  5

Ⅰ. 서  론

본 논문에서는 자연실업률의 다양한 추정방법들을 이론적․실증적

으로 비교 평가하고, 이를 기반으로 한국의 자연실업률을 추정하고자 

시도하였다.1)

자연실업률은 노동시장의 측면에서 경제의 현재 상태를 파악하고, 
경제정책 방향을 수립하는 데 유용한 개념이다. 실제실업률과 자연실업

률의 차이로 규정되는 실업률 갭은 경기순환적인 측면에서 노동시장의 

상태를 평가할 수 있는 유용한 지표이며, 현재의 실업률 변동이 구조적 

요인에 기인한 자연실업률의 변동을 반영하는 것인지 아니면 경기순환

적 요인에 기인한 실업률 갭의 변동을 반영하는 것인지 여부에 따라 실

업률에 대한 정책방향이 달라지게 된다.
우리 경제는 외환위기를 전후하여 실업률의 급격한 변동을 겪었으

며, 현재도 외환위기 이전 기간에 비해 높은 수준의 실업률을 경험하고 

있다. 또한 최근에는 경기침체의 영향으로 실업률이 상승함에 따라 고

용문제에 대한 사회적 관심이 높아지고 있다. 그러나 최근의 높은 수준

의 실업률이 과연 구조적 요인의 변화를 반영한 자연실업률의 상승에 

기인하는 것인지 아니면 경기침체에 따른 일시적인 현상인지 판단할 근

거가 부족한 상황이다. 
한국의 자연실업률에 대한 추정결과를 제시하는 연구가 상당수 존재

하지만, 기존 연구들의 대부분이 하나의 추정방법에 의한 결과만을 제

시하고 있을 뿐 아니라 추정결과가 연구 간에 상이하게 나타나 정책적 

목적에서 활용하는 데 한계가 있다. 예를 들어, 신관호(2001)의 경우 

1980년대 후반부터 외환위기 이전까지의 기간에서 실제실업률이 자연

실업률을 크게 하회하는 것으로 추정되는 반면, 문소상(2003)에서는 같

은 기간 동안 대부분의 시점에서 실제실업률이 자연실업률보다 높은 것

으로 나타나는 등 동일한 시점의 자연실업률 추정결과가 연구 간에 상

  1) 본 논문은 필자가 2003년에 작성한 동일제목의 연구보고서를 일부 수정하여 학술지 

논문 형태로 편집한 것임을 밝히고자 한다.
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당한 차이를 보이고 있다. 실제실업률이 자연실업률을 상회하는지 아니

면 하회하는지에 따라 정책방향이 크게 달라져야 한다는 점에서 이러한 

추정결과의 차이는 정책적 목적에서 추정결과를 활용하는 데 심각한 문

제가 된다. 
따라서 본 논문에서는 자연실업률의 추정에 사용되는 다양한 방법들

의 이론적인 장단점과 개별 추정방법에 의한 자연실업률의 추정결과에

서 나타나는 특성들을 비교함으로써 추정결과에 대한 판단근거를 제시

하고자 하였다. 본 논문에서는 자연실업률 추정에 널리 사용되고 있는 

다변수 비관측인자모형 등 축약형 모형 외에도 순수 시계열방법과 구조 

벡터자기회귀모형도 고려하였다. 구조 벡터자기회귀모형은 모형설정 오

류(model specification error)에 비교적 자유로울 뿐 아니라 경제이론에 기

반을 둔 방법이라는 점에서 경제변수 간의 관계 분석이나 잠재GDP 추
정 등에서 널리 사용되고 있지만, 이를 자연실업률 추정에 적용하는 것

은 국내연구로는 본 논문에서 처음으로 시도한 것이다. 
한편 본 논문에서는 기존 연구에서 사용된 다변수 비관측인자모형의 

추정과정에서 제기되는 잠재적인 문제점들을 파악하고 이를 개선시키

고자 노력하였다.
기존 연구에서는 자연실업률의 추정결과만을 제공할 뿐이어서 추정

된 자연실업률을 정책적 목적에서 사용하고자 할 때 어느 정도의 불확

실성을 고려해야 하는지에 대한 판단근거가 없다는 점을 감안하여 본 

논문에서는 자연실업률의 신뢰구간을 추정하여 추정방법의 정확도를 

평가하여 보았다. 
자연실업률에 대한 포괄적인 분석을 위해서는 자연실업률의 추정에 

더하여, 경제이론의 측면에서 자연실업률의 결정요인을 도출하고 이를 

실제 노동시장 제도 및 경제구조적인 측면에서 고찰함으로써 정책적 시

사점을 제시하는 것이 필요하다. 본 논문은 이러한 포괄적인 분석을 위

한 첫 단계로서 추정방법에 초점을 맞추었으며, 자연실업률의 결정요인, 
제도 및 경제구조상의 변화의 영향, 정책적 시사점 등에 대해서는 향후  

연구에서 다루고자 한다.
본 논문은 다음과 같이 구성되어 있다. Ⅱ장에서는 자연실업률의 개

념, 추정방법, 국내 선행연구 결과에 대한 개괄적인 설명을 제시하였다. 
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Ⅲ장에서는 자연실업률의 추정방법 중 순수 시계열방법에 대하여 논의

하였는데, 순수 시계열방법으로는 호드릭-프레스캇 필터와 단일변수 비

관측인자모형을 고려하였다. Ⅳ장에서는 축약형 모형을 이용한 자연실

업률의 추정을 다루었는데, 여기서는 단순 필립스곡선과 다변수 비관측

인자모형을 고려하였다. Ⅴ장에서는 구조 VAR모형을 이용한 자연실업

률의 추정을 다루었다. Ⅵ장에서는 다변수 비관측인자모형과 구조 VAR
모형의 정확도에 대한 평가를 시도하였다. Ⅶ장에서는 이상의 분석결과

를 정리하고, 이를 기반으로 한국의 자연실업률의 수준 및 최근 추이에 

대한 논의를 제시하였다.

Ⅱ. 자연실업률의 개념, 추정방법 및 
국내 선행연구

1. 자연실업률의 개념

자연실업률의 개념은 1968년에 Friedman이 전미경제학회(American 
Economics Association)에서 행한 강의에서 제시되었다.

“The ‘natural rate of unemployment’, in other words, is the level 
that would be ground out by the Warlasian system of general 
equilibrium equations, provided there is imbedded in them the actual 
structural characteristics of the labor and commodity markets, 
including market imperfections, stochastic variability in demands and 
supplies, the cost of gathering information about job vacancies and 
labor availabilities, the costs of mobility and so on. (Friedman[1968], 
p.8)” [Rogerson(1997)에서 재인용]

이때 제시된 자연실업률은 경제의 균형상태에서 상품시장과 노동시

장 등 경제의 구조적인 요인에 의해 결정되는 실업률의 수준을 의미하

는 것으로 해석되나, 정확한 정의가 무엇인지에 대해서는 학자들 간에

논란이 있으며 각기 조금씩 다른 개념으로 정의하여 사용해 오고 있는 
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실정이다.2)

이후 실업률과 물가상승률 간의 관계에 대한 통화론자와 케인즈학파 

간의 논쟁을 통하여 물가상승을 가속화시키지 않는 실업률(nonaccelerat- 
ing inflation rate of unemployment; 이하 NAIRU)이라는 용어가 널리 사용

되고 있다.3) NAIRU는 수직선 형태의 장기 필립스곡선과 관련된 개념으

로, 낮은 수준의 실업률을 유지하려는 정책적 노력이 높은 수준의 물가

상승률을 초래하는 데 그치지 않고 물가상승률을 가속시킬 수 있다는 

점을 강조하고 있다. 단순한 형태의 필립스곡선은 다음과 같이 상정할 

수 있다.

     π t =π et+β(u t-u
N
t )+w t   (2.1)

여기서 π t는 인플레이션율을, πet은 기대인플레이션율을, ut은 실제 

실업률을, uNt는 자연실업률을 각각 나타내며, 통상적으로 β < 0이라고 

가정한다. wt는 확률적 교란항을 나타낸다. 이러한 필립스곡선은 만약 

실제실업률이 자연실업률을 하회하면 인플레이션율이 당초 기대했던 

수준보다 높아짐을 표현하고 있다. 기대인플레이션에 대하여 다음과 같

이 가정하고,

     π et =π t- 1
   (2.2)

이를 식 (2.1)에 대입하면 다음과 같은 NAIRU 행태식을 구할 수 있다.

     △π t =β(u t-u
N
t )+wt          (2.3)

여기서 △은 일차차분을 나타낸다. 식 (2.3)은 실제실업률이 자연실

업률을 하회하면 인플레이션율의 상승률이 높아짐을 의미한다. 다시 말

하면 실제실업률이 자연실업률을 하회하면 인플레이션율의 수준이 높

  2) 예를 들어, Rogerson(1997)은 자연실업률의 개념에 해당하는 용어로 평균실업률, 장
기실업률, 정상실업률(normal unemployment), 균제상태 실업률(steady state rate of 
unemployment), 지속 가능한 최저 실업률, 효율적 실업률(efficient rate of unemploy- 
ment) 등이 문헌에서 사용되고 있음을 지적하고 있다.

  3) Espinosa-Vega and Russell(1997)은 NAIRU라는 용어가 Modigliani and Papademos 
(1975)가 제기한 NIRU(noninflationary rate of unemployment)에서 유래하였음을 밝히

고 있다.
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아질 뿐 아니라 인플레이션율의 상승이 가속된다는 것이다. 
이 밖에도 OECD에서는 정책적 목적에서 자연실업률의 개념을 단기 

NAIRU, NAIRU, 장기 NAIRU로 구분하여 사용하고 있다(Richardson et 
al.[2000] 참조). 이러한 개념구분에 따르면 NAIRU는 식 (2.3)에서의 자

연실업률 개념에 해당하는 것으로서 수요충격이나 일시적인 공급충격

에 대해 인플레이션을 통한 조정과정을 거친 후에 실업률이 수렴하는 

수준으로 정의되며, 한 경제의 잠재성장을 측정하고 재정수지의 균형을 

검토하는 데 유용하다고 평가되고 있다. 
한편 단기 NAIRU(이하 S-NAIRU)는 이번 기의 물가상승률이 전기의 

물가상승률과 같게 되는 실업률 수준으로 정의되며, NAIRU와 달리 일시

적인 공급충격에 의해서도 영향 받는 특성을 갖고 있다. 예를 들어, 실제

실업률이 NAIRU보다 낮아도 일시적인 물가하락을 유발하는 공급충격이 

있는 경우 실업률의 상승 없이 다음 기의 물가상승률이 이번 기의 물가

상승률 수준으로 유지될 수 있으므로, 이 경우 S-NAIRU는 NAIRU보다 

낮은 수준이 될 것이다. 이러한 특성을 지닌 S-NAIRU는 물가상승과 관

련된 거시경제정책의 수립에 유용하다고 알려지고 있다. 통상적으로 필

립스곡선은 식 (2.3)에 인플레이션의 자기시차항과 일시적인 공급충격을 

반영하는 항( x t)을 추가하는 형태로 표현되는데 S-NAIRU는 아래의 식 

(2.4)에서 △π t=0의 조건을 만족하는 u t의 수준으로 측정된다.

      △π t=α(L)△π t-1+β(L)(u t-u
N
t )+γ(L)x t+w t

(2.4)

장기 NAIRU(이하 L-NAIRU)는 경제의 정상상태(steady state)에서의 

실업률 수준으로 정의되며 모든 충격에 대한 조정과정을 거친 후의 실

업률이라는 의미를 갖는다. 따라서 OECD의 L-NAIRU는 Friedman(1968)
이 제시한 원래의 자연실업률 개념에 가깝다고 할 수 있다. Richardson 
et al.(2000)에 따르면, L-NAIRU는 노동시장 및 상품시장의 구조적인 측

면을 평가하는 데 유용한 개념이라고 한다. 
본 논문에서는 자연실업률을 추정하는 여러 가지 방법을 고찰하고 

있는데 각 방법마다 사용하는 자연실업률의 개념이 다를 수 있다는 점

에 주의를 기울일 필요가 있다. 즉, 필립스곡선을 포함하는 모형의 경우 
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자연실업률은 NAIRU의 개념을 지니는 반면, 구조모형의 경우에는 장기

균형실업률로서의 자연실업률(L-NAIRU)이 추정된다. 본 논문에서는  

S-NAIRU의 개념에 해당하는 자연실업률의 추정방법에 대해서는 다루

지 않았다.4) 
기존 문헌에서는 자연실업률에 영향을 미칠 수 있는 요인으로 인구

구조의 변화, 산업구조의 변화, 노동시장의 효율성, 근로유인과 관련된 

제도, 경제주체의 선호변화, 생산성의 변화 등이 주로 제시되고 있다.5) 
어떠한 요인이 자연실업률에 영향을 미칠 수 있는지는 매우 중요한 연

구과제이나 자연실업률의 추정방법에 중점을 둔 본 논문에서는 이를 다

루지 못하였다.6)

2. 자연실업률의 추정방법

자연실업률의 추정방법은 크게 순수 시계열방법, 축약형 모형을 이

용한 방법, 구조모형을 이용한 방법으로 나눌 수 있다. 
순수 시계열방법은 실업률의 시계열적 특성에 대한 모형을 설정하

고 이를 기반으로 실업률의 확률추세(stochastic trend)를 추정하여 자연

실업률로 사용하는 방법이다. 이러한 순수 시계열방법에는 호드릭-프레

스캇 필터(Hodrick-Prescott Filter; 이하 HP필터), 비버릿지-넬슨 분해

(Beveridge-Nelson Decomposition; 이하 BN분해), 단일변수 비관측인자모

형(univariate unobserved component model) 등이 있다. 
이들 순수 시계열방법은 추정과정이 간단하다는 장점이 있지만 자연

실업률의 추정과정이 경제이론에 기반을 두지 않고 실업률 자료의 통계

적인 특성에만 의지할 뿐 아니라 실업률 이외의 경제변수에 포함된 정

보를 추정과정에서 이용하지 못한다는 단점이 있다. 본 논문에서는 Ⅲ

장에서 순수 시계열방법에 의한 자연실업률 추정을 다루고 있다.

  4) S-NAIRU가 물가상승과 관련하여 통화정책에 유용한 지표인 것은 사실이나 다른 지

표와 비교하여 볼 때 물가상승 예측에 한계가 있다는 연구결과가 Estrella and 
Mishikin(1998)과 Stock and Watson(1999)에 제시되어 있다. 

  5) 이 밖에도 국제교역의 증가, Hysteresis 등이 미국과 유럽국가의 자연실업률 변화를 

설명하기 위해 사용되고 있다. 
  6) 자연실업률의 결정요인에 대한 개괄적인 설명은 신석하․조동철(2003)을 참조하라.
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이에 비하여 축약형 모형은 경제이론으로부터 실업률과 여타 경제

변수 간의 관계에 대한 행태식을 유도한 후 이러한 행태식을 추정하여 

자연실업률을 구하는 방법이다. 현재 자연실업률의 추정을 위하여 가

장 널리 사용되고 있는 방법은 실업률의 시계열적 특성과 필립스곡선

을 결합한 모형이다. 자연실업률이 일정하지 않고 매기마다 변화하는 

것으로 간주할 경우 필립스곡선만을 이용하여 자연실업률을 직접 추정

하기 어려워진다. 따라서 모형을 상태공간모형(state space model)으로 

전환한 후 칼만필터(Kalman filter) 기법을 이용하여 추정하는 것이 일반

적이다. 
이들 축약형 모형을 이용한 방법은 순수 시계열방법과 달리 경제이

론에 모형의 기반을 두고 있으며 실업률 이외의 여타 경제변수도 이용

할 수 있다는 장점이 있지만, 축약형 모형의 일반적인 문제인 모형설정

오류(model specification error)에 노출된다는 단점도 지니고 있다. 즉, 축
약형 모형의 경우 단일방정식으로서의 행태식을 추정하는 것이 일반적

인데 모형이 잘못 설정되면 행태식으로부터 누락된 변수들과 행태식의 

설명변수 간의 상관관계로 인하여 교란항과 설명변수들 간에 직교성

(orthogonality)이 담보되지 않는다. 추정과정에서 이를 적절히 고려하지 

못할 경우 추정결과가 심각한 문제점을 지닐 수 있다.7) 본 논문에서는 

Ⅳ장에서 축약형 모형을 이용한 자연실업률 추정방법에 대해 논의하고 

있다.
구조모형은 경제변수 간의 관계를 방정식체계로 구성하는데, 변수들 

간의 상관관계가 방정식체계의 교란항들의 상관관계에 반영되어 명시

적으로 고려되므로 축약형 모형에 비해 모형설정오류로부터 자유롭다

는 장점이 있다.8) 반면에 단일방정식이 아닌 연립방정식체계를 추정하

기 때문에 모형의 구축 및 추정과정이 축약형 모형에 비해 복잡하다는 

  7) 교란항과 설명변수 간에 직교성이 성립되지 않는 경우 통상적인 최소자승법의 추정

결과는 일치성(consistency)을 상실하게 되므로 모형을 재설정하거나 교란항과 설명

변수 간의 상관관계를 명시적으로 고려한 도구변수법(instrument variable method) 등
의 방법을 사용하여야 한다. 비관측인자모형의 경우에는 관측되지 않는 변수가 모형

에 포함되어 있어 이러한 문제점을 해결하는 것이 통상적인 모형보다 어려워진다.
  8) 물론 익명의 논평자가 지적했듯이 축약형이나 순수 시계열모형에서도 교란항들의 

상관관계를 고려함으로써 일정 정도 모형설정오류를 해결할 수 있다.
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단점이 있다. 구조모형을 이용한 방법의 대표적인 예로 구조 벡터자기

회귀모형(structural vector auto-regression model; 이하 구조 VAR모형)을 

들 수 있다. 본 논문에서는 Ⅴ장에서 이를 이용한 자연실업률 추정에 대

해 다루고 있다.

3. 국내 선행연구

한국의 자연실업률에 대한 선행연구로는 안주엽․전재식(2000), 신

관호(2001), 문소상(2003) 등을 들 수 있는데, 이들은 공통적으로 축약형 

모형의 다변수 비관측인자모형을 이용하여 자연실업률을 추정하였다. 
그러나 이들 연구에서 제시되는 추정결과는 서로 간에 상당한 차이를 

보이고 있다. 이러한 차이는 기본적으로 같은 추정방법을 사용하기는 

했으나, 모형의 설정이 서로 다르고 추정대상 기간도 일치하지 않는 데

서 기인했을 가능성이 있다.9) 이들 연구에서 사용된 모형에 대해서는 

Ⅳ장에서 자세히 다루고자 하며, 여기서는 이들 연구의 추정결과에서 

발견되는 문제점을 살펴보고자 한다.
먼저, 추정된 자연실업률을 비교해 보면 동일시점의 자연실업률 수

준에서 상당한 차이가 발견된다. 문소상(2003)은 1980:Ⅰ～2002:Ⅲ 기간

의 분기자료를 이용하여 자연실업률을 추정하였는데, 자연실업률 추정

치가 1980년대 후반～1997년 기간의 대부분에서 실제실업률보다 낮게 

나타나고 있다. 이에 비하여 안주엽․전재식(2000)이 1984:Ⅰ～2000:Ⅱ 

기간의 분기자료를 이용하여 추정한 자연실업률은 1980년대 후반～

1997년의 기간 대부분에서 실제실업률을 소폭 상회하는 것으로 나타나

고 있다. 한편 신관호(2001)가 1974:Ⅰ～2000:Ⅰ 기간의 분기자료를 이용

하여 추정한 자연실업률은 1980년대 후반～1997년 기간 동안 실제실업

률을 크게 상회하고 있다.
한편 기존 연구들에서 제시되는 자연실업률은 동일시점에서의 수준 

뿐 아니라 변동의 정도에서도 서로 상이한 모습을 나타내고 있다. 안주

엽․전재식(2000)과 문소상(2003)의 경우 자연실업률이 실제실업률의 추

  9) 분석기간의 변화에 대한 자연실업률 추정치의 안정성에 대해서는 신석하․조동철

(2003)을 참조하라.
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이를 상당히 반영하여 일정 정도 단기적인 변동을 포함하고 있는 반면, 
신관호(2001)의 자연실업률은 평활한(smooth) 시계열로 나타나 실제실업

률의 추이에 크게 영향 받지 않는 모습을 보이고 있다.
또한 기존 연구에서는 실제실업률과 자연실업률 간의 차이로 정의되

는 실업률 갭의 경제적 의미가 명확하지 않다는 문제점도 발견된다. 예
를 들어, 신관호(2001)에서 제시되는 실업률 갭은 1988～98년 기간 동안 

음의 값을 유지하고 있다. 이충렬(2001)이 지적한 바와 같이, 이처럼 실

제실업률이 10년 동안 자연실업률보다 낮게 유지되었다면 물가를 낮출 

특별한 공급 측 요인이 없었던 이 기간 동안 물가상승률이 높아져야 함

에도 불구하고 물가는 비교적 안정되었으며, 실업률 갭은 이 기간 동안 

관측되었던 세 번의 경기변동(1988:Ⅰ～1989:Ⅲ, 1992:Ⅰ～1993:Ⅰ, 1996:
Ⅰ～1998:Ⅲ)과 무관하게 일정한 수준을 유지하는 것으로 나타나고 있

다.10) 
이 밖에도 안주엽․전재식(2000)의 추정결과에서는 추정계수의 부호

가 통상적인 경제이론과 부합하지 않는 경우가 발견되고 있으며, 신관

호(2001)의 경우 계수의 부호는 경제이론과 부합하지만 계수의 크기가 

모형에서 가정한 안정성(stationarity)을 충족시키지 못하는 경우가 발견

된다.

Ⅲ. 순수 시계열방법을 이용한 자연실업률 추정

1. 실제실업률의 시계열적 특성

순수 시계열방법은 실업률의 시계열적 특성을 이용하는 방법이므로 

 10) 익명의 논평자가 지적하였듯이 경기변동(reference cycle)과의 상관관계가 실업률 갭

을 평가하는 적절한 준거인지에 대해서는 논란이 있을 수 있다. 경기변동이론에 따

라 추세와 순환부분의 개념이 달라질 수 있으며, 통계청에서 공표하는 경기순환의 

상당 부분이 총공급의 추세변화를 반영할 가능성을 배제할 수 없다. 다만, 자연실업

률이 경제주체의 선호 및 제도적 요인만을 반영하는 경우에는 총공급 추세에 영향

을 미치는 실물부문 충격의 상당 부분이 자연실업률에 영향을 주지 못하고, 이에 따

라 실업률 갭과 경기순환이 일정 정도 상관관계를 지닐 것으로 추측된다.
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이를 이용하여 자연실업률을 추정하기 전에 실업률의 시계열적 특성을 

살펴볼 필요가 있다. [그림 1]에 실업률의 그림이 제시되어 있다. 본 논

문에서는 1970～2003년 기간의 계절조정된 전 산업 평균실업률 분기자

료를 이용하였다. 그림에서 볼 수 있듯이 1988년과 1998년을 전후하여 

실업률 수준에 각각 상당한 변화가 있었음을 알 수 있다.11) 
대부분의 순수 시계열방법이 실업률을 단위근을 갖는 비정상시계열

(nonstationary time series)로 가정하고 모형을 설정하므로 분석에 앞서 실

업률이 단위근을 갖는지 검정하여 보았다. 단위근 검정방법으로는 Elliot 
et al.(1996)의 DF-GLS(Dickey-Fuller GLS)검정과 Kiwatkowski et al.(1992)
의 KPSS(Kiwatkowski-Phillips-Schmidt-Shin)검정을 이용하였다. DF-GLS검

정은 비정상시계열의 확정추세(deterministic trend)를 GLS(generalized least 
squares)와 유사한 방법으로 제거한 후 ADF(augmented Dickey-Fuller)검정

   [그림 1]  실업률
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 11) 한국의 실업률 변화와 관련된 경제적 요인에 대한 논의는 문소상(2003)과 신관호

(2001) 등에 제시되어 있는데, 문소상(2003)은 자연실업률의 변화를 초래할 수 있는 

제도적 요인으로 1987년 11월에 시행된 주당 노동시간 단축 등 노동기준법의 개정

과 외환위기 이후 확대 적용된 실업급여제도 등을 제기하고 있다.
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을 적용하는 것으로 ADF검정의 낮은 검정력(power)을 개선시켰다는 평

가를 받고 있다. 시계열이 단위근을 갖는다는 귀무가설이 DF-GLS검정

에서 사용되는 것과 대조적으로 KPSS검정에서는 시계열이 단위근을 갖

지 않는다는 정상성(stationarity) 귀무가설이 사용된다. 이처럼 상호 배타

적인 귀무가설을 채택하는 두 검정을 사용하는 확정분석(confirmatory 
analysis)을 사용함으로써 추론의 신뢰성을 높일 수 있다.12)

<표 1>에서 볼 수 있듯이, 실업률이 단위근을 갖는다는 귀무가설이 

시간추세항(time trend)을 포함하지 않는 DF-GLS검정에 의해 유의수준

10%에서 기각되는 경우와 기각되지 않는 경우가 각각 비슷하게 관측되

<표 1>  실업률에 대한 단위근 검정

시 차
시간추세항 없음

DF-GLS KPSS
1    -2.933*** 0.373*
2  -1.937* 0.373*
3  -1.687* 0.373*
4  -1.932* 0.373*
5  -1.870* 0.373*
6 -1.407 0.373*
7 -1.432 0.373*
8  -1.663* 0.373*
9  -1.674* 0.373*

10 -1.190 0.373*
11 -1.046 0.373*
12 -1.370 0.373*

임계치

1%
5%

10%

-2.583
-1.943
-1.615

0.739
0.463
0.347

  주: 1) 위 단위근 검정에서 귀무가설은 DF-GLS검정의 경우 ‘시계열이 단위근을 가

짐’이며, KPSS검정의 경우 ‘시계열이 단위근을 갖지 않음’임.
2) 검정통계량의 위첨자 *는 유의수준 10%에서, **는 유의수준 5%에서, ***는 

유의수준 1%에서 각각 귀무가설이 기각됨을 나타냄.
3) KPSS검정의 경우 검정통계량이 시차의 길이에 영향 받지 않음.

 12) 확정분석에 대한 자세한 논의는 Maddala and Kim(1998)을 참조하라.
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는 반면 실업률이 정상적인 시계열이라는 귀무가설은 KPSS검정에 의해 

기각되고 있다. 이러한 검정결과를 기반으로 본 논문에서는 실업률이 

비정상시계열이라고 가정하고 이후 분석을 시행하였다.13)

2. 추정방법 및 추정결과

가. HP필터

HP필터는 추세부분이 매우 평활한(smooth) 시계열이라는 가정하에 

다음과 같은 목적식을 최소화하는 u Tt 를 추정하여 자연실업률로 사용한

다.14)

     ∑[ (u t-u
T
t )

2+λ(△ 2u Tt )
2]   (3.4)

여기서 △ 2은 2차 차분을 나타내며, λ는 추세의 변동에 대한 벌칙 

가중치로서 λ의 값이 커질수록 u Tt 는 더욱 평활한 시계열로 나타나게 

되므로 통상 ‘평활계수(smoothing parameter)’로 불린다. [그림 2]에

λ= 1,600의 가정하에 HP필터로 구해진 자연실업률과 실업률 갭이 제

시되어 있다. 추정된 자연실업률은 1979～87년 기간 동안 평균 4.0% 수
준에서 1988～97년 기간 동안 평균 2.8%로 하락하였다가 외환위기 기간 

동안 4.8%까지 상승하고 이후 최근까지 하락하고 있다(표 7 참조).
실업률 갭은 실제실업률과 자연실업률의 차이로서 모형에서 순환요

인에 의하여 결정되는 부분으로 설정되어 있다. 앞서 언급한 바와 같이 

통계청에서 공표하는 경기순환15)이 적절한 판단의 준거가 될 수 있는지 

여부에 대해 논란이 있을 수 있으나, 선행연구 등에서 통상적으로 경기

순환과 실업률 갭을 비교하고 있음을 감안하여 본 연구에서도 추정된 

 13) 실업률이 비정상시계열이라는 검정결과는 구조변화에 기인하였을 가능성이 있다. 
시계열이 구조변화를 포함하는 경우의 단위근 검정방법으로는 Perron(1989) 이래 많

은 방법들이 제시되고 있으나, 구조변화의 시점 및 개수, 검정력 등의 요인을 감안

하여 구조변화를 엄밀히 분석하는 것은 본 논문의 범위를 넘어서는 것으로 생각하

여 다루지 않았다.
 14) HP필터의 경우 실업률이 비정상 시계열이라는 가정을 필요로 하지 않는다.
 15) 우리나라의 경기순환에 대해서는 통계청이 경기종합지수를 이용하여 1970년대 이

후의 기간에 대해 공식적인 기준순환일을 발표해 오고 있다.
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  [그림 2]  HP필터에 의한 자연실업률과 실업률 갭
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실업률 갭을 경기순환과 비교하여 보고자 한다. HP필터에 의해 추정된 

실업률 갭은 경기순환의 정점에서 낮아지고 저점에서 높아지는 모습을 

보이고 있으나, 1992:Ⅰ～1993:Ⅰ 기간의 실업률 갭이 경기순환의 저점

에서도 0에 가까운 값을 갖고, 1996:Ⅰ～1998:Ⅲ 기간의 실업률 갭이 경

기순환의 정점에서 양의 값을 갖는 것으로 나타나고 있다. 

나. 단일변수 비관측인자모형

비관측인자모형은 일반적으로 실업률을 추세인자(trend component)와 

순환인자(cyclical component)로 분리한 후 추세인자를 자연실업률로 간

주한다. 예를 들어, 실업률에 대해 다음과 같은 모형을 상정한다.16)

          u t =u
T
t+u

c
t

                     (3.1)

          u Tt =u Tt-1+v t                     (3.2)

          u ct =φ(L)u ct-1+e t         (3.3)

여기서 ut는 실업률을, u Tt 는 실업률의 추세부분을, u ct 는 실업률의

순환부분을 나타내며, v t와 e t는 백색잡음(white noise)이다. 또한 시차

연산자(lag operator) φ(L)(=φ 0+φ 1L+φ 2L
2
+...+φ pL

p
)는 정상성 조

건(stationarity condition)을 만족한다고 가정한다. 위의 모형에서는 표류

항(drift)이 없는 임의보행으로 상정된 비정상(nonstationary) 확률 추세

u Tt 의 추정치가 자연실업률로 사용된다. 

자연실업률이 관측되지 않는 변수이므로 비관측인자모형의 경우 일

반적인 추정방법을 이용하지 않고, 모형을 상태공간모형(state space 
model)으로 전환한 후 칼만필터(Kalman filter)기법을 이용하여 최우추정

법(maximum likelihood estimation method)으로 추정한다.17) 상태공간모형

 16) BN분해의 경우 실제 시계열 변동의 대부분이 추세부분의 변화로 나타나며, 이에 따

라 순환부분이 경기순환과 상관없이 움직이는 백색잡음과 유사한 모습을 나타내는 

경우가 많다. 이러한 점을 고려하여 본 논문에서는 BN분해를 다루지 않고 있다. BN
분해를 이용한 한국의 자연실업률 추정결과에 대해서는 신석하․조동철(2003)을 참

조하라.
 17) 상태공간모형과 칼만필터에 대한 보다 자세한 논의는 Hamilton(1994)이나 Harvey 
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은 측정방정식(measurement equation)과 전이방정식(transition equation)으
로 구성되는데, 측정방정식은 관측 가능한 변수를 상태변수와 외생변수

의 함수로 표현한 식이며 전이방정식은 관측 불가능한 상태변수에 대한

행태식이다. 식 (3.1)～(3.3)으로 구성된 모형을 상태공간모형으로 전환

하면, φ(L)=1-φ 1 L-φ 2L
2로 가정할 경우 측정방정식과 전이방정식

은 각각 다음과 같다.

     (측정방정식)   u t= [ ]1 1 0

ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳︳︳

u Tt
u ct
uct-1

                                        (3.5)

    (전이방정식 )  
ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳︳︳

u Tt
u ct
u ct-1

=
ꀎ

ꀚ

︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳

1 0 0
0 φ 1 φ 2

0 1 0

ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳︳︳

u Tt-1

u ct-1

u ct-2

+
ꀎ

ꀚ

︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳

v t
e t
0

         (3.6)

위의 모형에서 교란항 v t, e t 간에 상관관계가 없다는 가정이 통상

적으로 많이 사용되는데, 이와 같은 가정하에서 자연실업률을 추정한 

결과가 [그림 3]에 제시되어 있다18). 
상태공간모형을 이용하여 자연실업률을 추정하는 경우 해당 시점까

지 실현된 정보만을 이용하는 칼만필터에 비해 전체 관측기간의 정보를 

이용하는 칼만평활(Kalman smoother)에 의해 추정되는 자연실업률을 이

용하는 것이 일반적이므로 본 논문에서도 칼만평활에 의한 자연실업률

을 사용하였다. 추정된 자연실업률은 실제실업률의 변동에 크게 영향 

받지 않고 전체 분석기간 동안 매우 평활한 모습을 보이고 있다. 
Morley et al.(2003)이 제기한 대로 [그림 3]에서 관측되는 평활한 자

연실업률 추정결과는 교란항 v t, e t 간에 상관관계가 없다는 가정에  

기인하였을 가능성이 있다. 교란항 v t, e t 간에 상관관계가 큰 경우에

는 실업률 변동의 상당 부분이 추세변화로 나타날 수 있기 때문이다. 교
란항 v t, e t 간에 상관관계가 존재한다는 가정하에서 추정한 자연실업

률은 [그림 4]에 제시되어 있다. 상관관계를 가정하여도 자연실업률은 

(1989)를 참조하라.
 18) 시차연산자의 차수(p=2)는 Ⅳ장의 다변수 비관측인자모형에서 선택된 차수를 이용

하였다.
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   [그림 3]  단일변수 비관측인자모형에 의한 자연실업률과 실업률 갭
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 [그림 4]  단일변수 비관측인자모형에 의한 자연실업률과 실업률 갭

(   ≠ )
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상당히 평활한 모습으로 나타나고 있음을 관측할 수 있다. 한편,  
    이라는 가설을 우도비 검정하여 본 결과 통계량의 

p-value가 0.49로 나타나 가설을 기각할 수 없었다.19)

추정된 자연실업률은 1979～87년 기간 동안 평균 3.8% 수준에서 

1988～97년 기간 동안 평균 3.2%로 하락하였다가 외환위기 기간 동안 

평균 4.0%까지 상승하고 이후 최근까지 하락하고 있는 것으로 나타났다

(표 7 참조). 한편 순환부분은 대부분의 기간 동안 경기변동과 상응하여 

움직이고 있으나, 1988:Ⅰ～1989:Ⅲ 기간과 1992:Ⅰ～1993:Ⅱ 기간 동안 

실업률 갭이 경기저점에서도 음(-)의 값을 갖는 것으로 나타나고 있다.
관측치의 개수가 적어 명확하지 않으나 HP필터와 단일변수 비관측

인자모형에 의해 추정된 실업률 갭은 모두 최근 들어 상승하는 추세를 

보이고 있어 최근의 실업률 상승이 경기순환적인 요인에 영향 받고 있

을 가능성을 시사하고 있다.
이들 순수 시계열방법은 추정과정이 간단하고 자연실업률이나 실업

률 갭에 대해 의미 있는 추정결과를 제공하고 있으나, HP필터의 경우  

추정의 정확도를 평가하기 위한 통계적인 추론이 불가능하다는 문제점

이 제기된다. 또한 앞에서 언급하였듯이 추정방법이 경제이론에 기반을 

두지 않고 실업률 자료의 통계적인 특성에만 의지할 뿐 아니라 실업률 

이외의 경제변수에 포함된 정보를 추정과정에서 이용하지 못한다는 단

점이 있다. Ⅵ장에서 살펴보겠지만 단일변수 비관측인자모형의 경우 이

러한 단점으로 인하여 추정치의 신뢰구간이 다변수 비관측인자모형에 

비하여 상당히 넓어지는 문제점이 발생한다.

 19) 이러한 결과는 Morley et al.(2003)이 추세와 순환 간의 상관관계를 가정하는 경우 총

공급 변동의 상당 부분이 추세의 변화로 나타났던 것과 상당히 다른 결과이다. 만
약 자연실업률이 V장에서 논의하는 바와 같이 노동공급 충격요인만을 반영하는 것

으로 정의된다면 총공급 추세에 영향을 미치는 실물부문 충격의 상당 부분은 자연

실업률에 영향을 주지 못할 것이다. 이러한 경우 자연실업률은 총공급 추세에 비해 

평활한 모습을 나타낼 것으로 사료된다.
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Ⅳ. 축약형 모형을 이용한 자연실업률 추정

1. 단순 축약형 모형을 이용한 추정

자연실업률 추정을 위해서 사용되고 있는 축약형 모형은 거의 대부

분 필립스곡선에 기반을 두고 있다.20) 가장 단순한 형태의 필립스곡선

은 다음과 같이 표현할 수 있다. 

      △π t =β(u t-u
N)+wt                      (4.1)

식 (4.1)에서 자연실업률은 일정한 상수로 설정되어 있다. 따라서 인

플레이션율의 차분을 상수항과 실업률의 함수로 설정하고 이를 최소자

승법으로 추정한 후, 추정된 상수항을 ꠏ β로 나눈 값을 자연실업률의 추

정치로 사용할 수 있다. 하지만 이 방법은 자연실업률이 분석기간 동안 

일정한 수준을 유지한다는 가정에 기반을 두고 있는데 이러한 가정의 

타당성에 대해 논란의 여지가 있다.
자연실업률이 시간에 따라 변동한다고 가정하는 것이 보다 일반적인 

가정이다. 하지만 이 경우 자연실업률이 관측되지 않는 변수이기 때문

에 필립스곡선을 직접 추정할 수 없다는 문제점이 제기된다. 따라서 자

연실업률을 추정하는 데 가장 널리 사용되고 있는 방법은 Ⅲ장에서 살

펴본 단일변수 비관측인자모형에 필립스곡선 등 축약형 행태식을 추가

하여 모형을 구성하는 다변수 비관측인자모형이다. 

 20) 필립스곡선에 기반을 두지 않는 축약형 모형으로는 Elmeskov(1993)의 방법을 들 수 

있다. 이 방법은, NAIRU가 아닌, 임금상승을 가속시키지 않는 실업률(non- 
accelerating wage rate of unemployment; 이하 NAWRU)을 추정하기 위해 사용된다. 
하지만 이 방법은 자연실업률이 연속되는 두 기에 변화하지 않는다는 가정을 사용

하고 있고, 추정된 결과에 HP필터를 적용하여 평활한 시계열로 만들기 때문에 원

래의 실업률 자료에 직접 HP필터를 적용하는 것과 결과가 크게 다르지 않아 본 논

문에서는 다루지 않았다. 이 방법에 대한 보다 자세한 논의는 유경준(2001)이나 신

석하․조동철(2003)을 참조하라.
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2. 다변수 비관측인자모형의 설정 및 추정방법

다변수 비관측인자모형은 자연실업률 추정에 가장 널리 사용되고 있

는 방법이다. 자연실업률이 관측 가능하지 않다는 점에서 이를 명시적

으로 모형에 포함시킬 수 있는 비관측인자모형이 선호되고 있으며, 다

변수 비관측인자모형은 단일변수 비관측인자모형에 비해 실업률과 여

타 경제변수 간의 관계도 반영할 수 있어 현재 자연실업률 추정에 가장 

많이 사용되고 있다.21)

그러나 축약형 모형은 잠재적인 모형설정오류(model specification 
error)에 취약하다는 단점이 있으므로, 본 논문에서는 국내 선행연구에서 

발견되는 잠재적인 모형설정오류를 가능한 한 배제하는 모형을 설정하

고자 한다.

가. 모형의 구성

1) 필립스곡선과 실업률 확률추세

가장 단순한 형태의 다변수 비관측인자모형은 필립스곡선과 실업률

의 확률추세에 관한 식을 결합한 모형이다. 예를 들어, Staiger et 
al.(1997), Gordon(1997), 문소상(2003) 등은 다음과 같은 모형을 상정하여 

자연실업률을 추정하였다.22)

△π t =α(L)△π t-1+β(L)(u t-u
T
t )+γ(L)x t+w t

 (4.2)

u Tt =u Tt-1+v t  (4.3)

 21) 이 밖에 OECD 등에서는 단일시계열 HP필터의 목적함수에 다변수 비관측인자모형

으로부터의 잔차를 추가시키는 다변수 HP필터(Hodrick-Prescott multivariate filter; 이
하 HPMV필터) 방법을 사용하기도 한다. HPMV필터는 단일시계열 HP필터와 마찬

가지로 평활계수를 선택하는 이론적인 기반이 없다는 단점을 갖고 있으므로 본 논

문에서는 다루지 않았다. 이 방법에 대한 보다 자세한 사항은 Richardson et al. 
(2000)을 참조하라.

 22) Gordon(1997)과 문소상(2003)은 인플레이션율의 차분이 아니라 인플레이션율 수준

을 이용하여 필립스곡선에 대한 모형을 구성하였으나, 인플레이션율 시차변수의 계

수에 제약조건을 부여함으로써 인플레이션율의 차분을 이용한 행태식과 큰 차이가 

없다.
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여기서 x t는 물가에 영향을 미치는 외생적인 공급 측 변수를 나타낸

다. 교란항 wt와 v t는 백색잡음이며, 둘 간의 상관관계는 존재하지 않

는다고 가정한다. 이들 물가에 영향을 미치는 외생적 공급 측 변수로는 

인플레이션율과 근원인플레이션율의 차이, 수입물가 상승률과 인플레이

션율의 차이, 생산성 증가율을 상회하는 임금상승률 등이 주로 사용되

는데, 이러한 변수를 모형에 포함시켜 유가, 농산물 가격, 수입물가 등

외생적 공급충격이 인플레이션율에 미치는 영향을 반영하게 된다. 위의

모형은 인플레이션율이 자기시차변수, 실업률과 자연실업률( uTt ) 간의

차이 그리고 공급 측 변수에 의해 영향 받으며, 실업률이 자연실업률을 

하회하면 인플레이션율의 상승이 가속됨을 나타내고 있다.

2) 실업률 순환부분

위의 식 (4.2)와 식 (4.3)으로 구성된 모형에 실업률의 순환부분이 포

함되어 있지 않다는 사실에 유의할 필요가 있다. 비록 실업률이 측정방

정식에 포함되어 있지만 모형의 외생변수로 간주됨에 따라 실업률의 순

환부분에 담긴 정보가 자연실업률의 추정에 충분히 사용되지 않고 있

다. 실업률이 자연실업률로부터 멀어지는 경우 자연실업률 수준으로 복

귀하려는 경향이 있으며 복귀하지 않는 경우에는 인플레이션이나 디플

레이션을 가속시키게 된다는 NAIRU의 개념을 상기하면, 실업률과 자연

실업률 간의 격차가 자연실업률의 추정에 유용한 정보를 포함하고 있을 

가능성이 크다는 점에서 실업률의 순환부분을 모형에 포함시키는 것이 

바람직할 것이다.
이러한 점을 감안하여 Laubach(2001)는 식 (4.2)～식 (4.3)에 실업률의 

순환부분에 대한 다음과 같은 가정을 추가하였다.23) 

     φ(L)(u t-u
T
t ) = e t       (4.4)

여기서 시차연산자 φ(L)(= 1-φ 1L-φ 2L
2-...-φ qL

q)은 정상

 23) Laubach(2001)는 설명변수의 동시성(simultaneity) 문제를 피하기 위하여 상태변수와 

외생변수의 시차변수만을 측정방정식에 사용하였다. 설명변수의 동시성 문제에 대

해서는 다음 소절에서 보다 자세히 다루도록 하겠다.
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성 조건을 만족하며, 교란항 e t는 백색잡음이며 v t와의 상관관계는 존

재하지 않는다고 가정한다. 국내연구로는 안주엽․전재식(2000)이 유사

한 모형을 사용하였다.

3) 오쿤의 법칙

Apel and Jansson(1999)은 식 (4.2)～식 (4.4)로 구성된 모형에 오쿤의 

법칙(Okun's law)을 추가하여 자연실업률과 잠재GDP를 추정하였다. 즉, 
총생산(GDP)에 대해 다음과 같은 모형을 설정하였다.

      y Tt =μ+y
T
t-1+ε t       (4.5)

      y t-y Tt=ψ(L)(u t-u
T
t )+ζ t       (4.6)

여기서 교란항 ε t와 ζ t는 백색잡음이며 모형 내의 교란항들은 상

호 간에 상관관계가 없다고 가정한다. 본 논문에서는 가능한 한 많은 경

제변수를 추정에 이용할 수 있도록 신관호(2001), Apel and Jansson(1999)
과 같이 필립스곡선, 실업률의 확률추세 및 순환부분, 오쿤의 법칙을 포

함한 다변수 비관측인자모형을 구성하였다.24)

나. 동시성(simultaneity)의 문제

기존 국내연구들이 공통적으로 내포할 가능성이 있는 모형설정오류

로는 설명변수의 동시성(simultaneity)문제를 들 수 있다. 기존 국내연구

들은 식 (4.2)의 필립스곡선 행태식의 설명변수에 같은 기의 실업률 갭

( u t-uTt )을 포함시키고 있는데, 인플레이션이 실업률에 영향을 미치거

나 제3의 변수에 의해 동시에 영향 받을 수 있음을 감안할 때 이는 교란

항과 설명변수 간의 직교성(orthogonality)을 담보할 수 없다는 점에서 축

약형 단일행태식을 이용한 추정에 문제를 초래할 수 있다. 외국의 경우 

Gordon(1997)과 같이 실업률 갭을 외생적인 수요 측 변수로 간주하여 같

은 기의 실업률을 모형에 포함한 연구도 있지만, Laubach(2001), King et 

 24) 신관호(2001)의 경우 식 (4.6)과 달리 실업률의 순환부분을 총생산 순환부분의 함수

로 표현하였다.
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al.(1995), Staiger et al.(1997) 등은 동시성의 문제를 피하기 위해 설명변

수로 시차변수만을 사용하였다. 
이러한 점을 감안하여 본 논문에서는 동시성(simultaneity)으로 인한 

문제의 발생을 방지하고자 다음과 같이 실업률의 시차변수만을 측정방

정식의 설명변수로 사용하였다.

   △π t =α(L)△π t-1+β(L)(u t-1-u
T
t-1 )+γ(L)x t+w t

    (4.7)

    y t-y
T
t=ψ(L)(u t-1-u

T
t-1 )+ζ t      (4.8)

물론 같은 기의 설명변수를 포기함으로써 잃게 되는 정보도 적지 않

겠지만, 설명변수의 동시성으로 인하여 추정과정에서 발생하게 되는 문

제가 통계이론에 따르면 훨씬 심각할 수 있다는 점을 감안한 것이다. 같
은 기의 실업률을 모형에 포함시키면서 동시성의 문제를 해결하기 위해

서는 구조방정식체계를 구축하여 변수 간의 영향을 명시적으로 반영하

여 추정하여야 하지만, 비관측인자모형을 구조방정식체계로 구성하여 

추정하는 것은 매우 어려운 실정이다.

다. 확률추세 및 순환부분

안주엽․전재식(2000)은 실업률의 확률추세식에 표류항(drift)을 포함

시켰을 뿐 아니라 표류항 자체도 임의보행(random walk)과정을 따른다

고 가정하였다. 

     u Tt =d t+u
T
t-1 + v t,  v t∼N ( 0,σ 2

v)       (4.9)

     d t=d t- 1+ξ t,  ξ t∼ N ( 0, σ
2
ξ )                    (4.10)

이처럼 실업률 확률추세식의 표류항 자체가 임의보행과정을 따른다

고 설정하는 것은 주로 유럽국가에서처럼 실업률이 장기간에 걸쳐 상승

하는 추세를 보이는 경우에 표류항 없는 임의보행모형이 실업률의 추세

를 잘 설명하지 못하기 때문이며, 미국 등 여타 국가의 경우에는 표류항 

없는 임의보행모형을 사용하는 것이 일반적이다.25) 
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한국의 실업률이 장기적으로 상승하거나 하락하는 추세를 보이지 않

고 있음을 감안하면 표류항 없는 임의보행모형이 적합한 것으로 생각되

며, 실제로 표류항을 포함시킨 확률추세를 모형에 포함시켜 추정하는 

경우 표류항이 통계적으로 유의하지 않은 것으로 나타나, 여기서는 실

업률의 확률추세에 대한 모형은 표류항이 없는 임의보행을 따른다고 상

정하고, 실업률의 순환부분은 정상적인(stationary) 자기회귀모형을 따른

다고 가정하였다.

     u Tt =u Tt-1+v t                       (4.11)

     φ(L)(u t-u
T
t ) = e t     (4.12)

이에 비해 총생산의 경우 지속적으로 상승하는 모습을 나타내고 있

으므로, 총생산의 확률추세는 다음과 같이 표류항을 포함한 임의보행으

로 설정하였다.

          y Tt =μ+y
T
t-1+ε t     (4.13)

실업률의 순환요인에 대한 모형을 설정하는 경우 순환요인은 정상시

계열로 가정하는 것이 일반적이다. 정상성을 만족하기 위해서는 식

(4.12)에서 φ(z)= 0의 근이 단위원(unit circle) 밖에 존재해야 한다. 하

지만 신관호(2001)에서는 φ̂( L ) = 1-1.3939L -0.0769L 2로 추정되어

φ(z)= 0의 근이 각각 -18.8, 0.7로 나타남에 따라 정상성 조건을 충족시

키지 못하고 있다. 본 논문에서는 추정과정에 실업률 순환부분의 정상

성 조건을 제약식으로 부여함으로써 추정결과가 정상성을 만족하도록 

하였다.
모형에 포함된 교란항들은 다음과 같이 백색잡음으로 가정되었다.

         w t∼N(0,σ
2
w), ζ t∼N(0,σ

2
ζ), e t∼N(0,σ

2
e), 

         v t∼N(0,σ
2
v), ε t∼N(0,σ

2
ε) 

 25) 이에 대한 보다 자세한 사항은 G7 국가들의 자연실업률을 추정한 Laubach(2001)를 

참조하라. 
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확률추세의 교란항과 순환부분의 교란항 간에 상관관계가 존재하지

않으며( cov(v t,e t)=0 , cov( ε t,e t)=0 , cov( ε t,ζ t)=0), 확률추

세 교란항들 간에도 상관관계가 존재하지 않는 것( cov(v t,ζ t)=0)으

로 가정하는 것이 일반적이다. 하지만 순환부분 교란항들 간의 상관관

계( cov(e t,ζ t))나 순환부분 교란항과 필립스곡선의 교란항 간의 상관

관계( cov(e t,w t) , cov( ζ t,w t))는 존재할 가능성이 있다. 그러나 본

논문에서는 이러한 상관관계들의 존재 가능성에도 불구하고, 추정과정

에서 최적화 과정(optimization process)이 해(solution)를 찾지 못하는 경우

를 줄이기 위해 Apel and Jansson(1999)과 같이 모든 교란항들 사이에 상

관관계가 존재하지 않는 것으로 가정하였다. 
한편 문소상(2003)은 모형의 추정과정에서 실업률 확률추세식 교란

항의 표준오차( σ v)를 외생적으로 부여하는 방법을 사용하여 σ v를 0.4

로 가정하였다. 이와 같이 확률추세 교란항의 표준오차를 추정하지 않

고 사전에 부여하는 방법은 비관측인자모형의 추정에서 비관측인자가 

비정상시계열인 경우 신호-잡음비율(signal-to-noise ratio)이 0이 아니어도 

최우추정치가 0으로 나타날 확률이 존재한다는 소위 ‘pile-up’ 문제를 피

하기 위하여 종종 사용되고 있다.26) 예를 들어, Gordon(1997)의 경우 자

연실업률이 개념상 매끄러운(smooth) 시계열이라는 전제하에 미국자료

의 경우 σ v=0.2를 선택하였다고 밝히고 있다. 하지만 표준오차의 사

전적인 선택이 HP필터의 평활계수를 선택하는 것과 마찬가지로 자의적

인 선택인 것은 사실이다. Laubach(2001) 역시 확률추세 교란항의 표준

오차를 고정시킨 후 자연실업률을 추정하였으나, 표준오차를 여러 나라

와 모형에 대해 추정한 후 0이 아닌 추정치들의 중간값 수준을 사용함

으로써 선택의 자의성을 줄이고자 하였다. 본 논문에서도 Laubach 
(2001)에서처럼 먼저 교란항의  표준오차를 추정한 후, 이후의 분석에서

는 추정된 값을 외생적으로 부여하는 방법을 사용하였다.
이상의 논의를 바탕으로 본 논문에서 사용된 모형을 정리하면 다음

과 같다.

 26) 이러한 pile-up 문제에 대한 구체적인 논의는 Stock(1994)을 참조하라.
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 (필립스곡선) △π t =α(L)△π t-1+β(L)(u t-1-u
T
t-1) 

+γ(L)x t+w t

 (오쿤의 법칙)     y t-y
T
t=ψ(L)(u t-1-u

T
t-1 )+ζ t

 (실업률의 확률추세)      u Tt =u Tt-1+v t

 (실업률의 순환부분)      φ(L)(u t-u
T
t ) = e t

 (총생산의 확률추세)      y Tt =μ+y Tt-1+ε t

위 모형의 측정방정식과 전이방정식은 시차연산자를 각각 

α(L)= α, β(L)= β,γ(L)= γ,φ(L)= 1-φL , ψ(L)= ψ로 가정

하는 경우 다음과 같이 표현된다.

(측정방정식)

ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳

u t
△π t
y t

=
ꀎ

ꀚ

︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳

1 -φ 0
0 -β 0
0 -ψ 1

ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳︳︳

uTt
uTt-1

yTt

+
ꀎ

ꀚ

︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳

0 φ 0
α β γ
0 ψ 0

ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳

△π t-1

u t-1

x t

+
ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳

e t
w t

ζ t

   (4.14)

(전이방정식)

ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳︳︳

uTt
u Tt-1

yTt

=
ꀎ

ꀚ

︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳

0
0
μ

+
ꀎ

ꀚ

︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳

1 0 0
1 0 0
0 0 1

ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳︳︳

uTt-1

uTt-2

yTt-1

+
ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳

v t
0
ε t

  (4.15)

라. 기  타  

위의 모형에 칼만필터 기법을 적용하여 최우추정법으로 추정하기 위

해서는 비관측 상태벡터와 분산-공분산 행렬의 초기치가 주어져야 한다. 
본 논문에서는 상태변수의 초기치로는 상응하는 관측변수의 초기값을 

이용하였고, 상태변수들이 비정상시계열로 설정되어 있음을 감안하여 

분산-공분산 행렬의 초기치로 임의의 큰 값(1,000)을 부여한 후, 임의로 

주어진 값의 영향을 배제하기 위하여 초기 관측치의 일정 부분(14개 관

측치)을 로그 우도함수값의 계산에서 제외하는 방법이 사용되었다.
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한편 모형의 추정을 위해서는 시차연산자 α(L), β(L), γ(L) , 

φ(L), ψ(L)의 차수가 정해져야 하는데 본 논문에서 시차연산자의 차

수는 추정된 계수의 통계적 유의성에 기반을 두고 선택되었다. 
본 논문에서 실업률은 전 산업 평균실업률을 이용하였고 총생산은 실

질GDP를 사용하였다. 인플레이션율은 소비자물가지수27)의 로그차분28)

을 사용하였으며, 인플레이션에 영향을 미치는 외생적 공급 측 변수로

는 기존연구에서 사용되었던 인플레이션율과 근원인플레이션율의 차이, 
수입물가상승률과 인플레이션율의 차이, 생산성 증가율을 상회하는 임

금상승률 등을 고려하였다. 본 논문에서는 1975:Ⅱ～2003:Ⅱ 기간29)의 

계절조정된 분기자료를 사용하였는데, 각 변수들이 단위근을 가지고 있

는지를 Elliot et al.(1996)의 DF-GLS검정과 Kiwatkowski et al.(1992)의 

KPSS검정을 이용하여 검정한 결과 총생산의 경우에는 추세항을 포함하

는 DF-GLS검정에서 단위근 귀무가설이 유의수준 10%에서 기각되지 않

는 한편 KPSS검정에서는 정상성 귀무가설이 10% 유의수준에서 기각되

었다. 물가지수의 경우 GDP 디플레이터와 소비자물가지수 모두 단위근 

가설이 추세항을 포함하는 DF-GLS검정과 KPSS검정에 의해 지지되는 

결과를 얻었다.30) 
이러한 단위근 검정결과와 기존 연구결과를 감안하여 본 논문에서는 

 27) 한편 GDP 디플레이터를 소비자물가지수 대신 사용한 모형도 추정하여 보았지만 추

정계수의 부호나 크기가 경제이론과 부합하지 않는 경우가 많았다. 필립스곡선에서 

실업률의 순환부분은 물가에 영향을 미치는 수요 측 변수로 기능하는데, 우리 경제

에서 수출이 차지하는 비중이 상당히 높은 반면 실업률은 서비스부문 등 비교역재

부문의 변동에 상당 부분 영향 받는 점을 감안하면, 수출재화 가격의 영향이 상대적

으로 큰 GDP 디플레이터보다 소비자물가지수가 필립스곡선 행태식으로 표현되는 

물가와 실업률 간의 관계를 추정하는 데 적합한 것으로 생각된다. 국내외 기존 연구

에서도 필립스곡선을 이용한 자연실업률의 추정에 GDP 디플레이터보다는 소비자

물가지수가 보편적으로 사용되고 있다.
 28) 한편 Gordon(1997)이나 문소상(2003)에서와 같이 인플레이션율의 차분(difference) 대

신 인플레이션율의 수준(level)을 사용하는 경우 추정결과가 어떠한 영향을 받는지

를 살펴보았으나 인플레이션율의 자기시차변수의 계수들이 인플레이션의 차분에서 

수준으로 변화한 것을 반영하여 조정된 것을 제외하면 차분을 사용한 모형결과와 

거의 일치하는 것으로 나타났다. 자세한 결과는 신석하․조동철(2003)을 참조하라.
 29) 여타 변수는 1975년 이전의 자료도 이용 가능하지만 근원물가지수는 1975년 2/4분

기부터 이용 가능하다.
 30) 각 변수의 단위근 검정 결과는 신석하․조동철(2003)에 수록되어 있으며, 본 논문에

서는 지면의 제약을 고려하여 수록하지 않았다.
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실업률과 총생산, 물가지수가 단위근을 갖고 있는 것으로 가정하고 이

후의 분석을 시행하였다.  

3. 다변수 비관측인자모형에 의한 추정결과

<표 2>에 다변수 비관측인자모형의 추정결과가 제시되어 있다. 필립

스곡선 행태식에 포함되는 외생적 공급 측 변수를 통계적 유의성을 기

준으로 선택한 결과 대부분의 경우에서 인플레이션과 근원물가상승률

의 차이, 수입물가상승률과 인플레이션율의 차이가 사용되었으며, 각각

의 추정계수는 γ 11
, γ 12

로 표기되어 있다.
먼저 확률추세 교란항의 표준오차를 특정한 값으로 가정하지 않고 

추정한 결과(표 2의 모형 1) 실업률의 확률추세 표준오차( σ v)와 총생산

의 확률추세 표준오차( σ ε
)가 각각 0.34, 0.015의 값을 갖는 것으로 나타

났으나 이 경우 오쿤의 법칙 행태식의 교란항 표준오차( σ ζ
)의 값이 매

우 작게 추정될 뿐 아니라 이후 신뢰구간을 구하기 위한 과정에서 모형

이 안정적이지 않음을 감안하여 이후의 분석에서는 σ v와 σ ε
을 각각 

0.3, 0.01로 고정시킨 후 모형을 추정하였다(모형 2). 모형 1과 모형 2의 

추정결과를 비교하여 보면 이러한 가정이 여타의 추정계수값에 거의 영

향을 주지 않고 있음을 알 수 있다.31)

추정된 계수의 부호와 크기는 경제이론과 대부분 부합하는 것으로 

판단된다. 실업률 갭의 1%p 상승은 필립스곡선 행태식에서 (다음 기의)
물가상승률을 0.27%p 낮추는 것으로 나타나며, 이는 오쿤의 법칙 행태

식에서 (다음 기의) 총생산을 2.95%p 낮추는 효과가 있는 것으로 추정되

었다. 김준원(2001)에서와 같이 통상적인 방법으로 희생비율을 계산하면 

 31) 실업률 확률추세의 표준오차( σ v )에 대한 가정이 추정결과에 어떠한 영향을 미치는

지를 살펴보기 위하여 이를 각각 0.2, 0.4로 가정한 경우를 추정하여 본 결과 실업률 

확률추세의 표준오차가 작아질수록 추정된 자연실업률은 평활한 모습으로 나타났

다. 따라서 추정된 자연실업률이 다른 기존연구에 비해 실제실업률의 추이와 비슷

하게 움직이는 문소상(2003)의 추정결과는 실업률 확률추세의 표준오차를 0.4로 가

정한 데서 기인했을 가능성이 있을 것으로 추측된다. 이 밖에 변수의 유의성이나 희

생비율도 크게 바뀌지 않는 것으로 나타났다. 이에 대한 자세한 결과는 신석하․조

동철(2003)을 참조하라.
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<표 2>  다변수 비관측인자모형 추정결과

parameter

모형 1

( σ v  추정)
모형 2

( σ v=0.3)

 -0.577
(-6.573)

-0.577
(-6.684)

 -0.380
(-4.132)

-0.381
(-4.250)

 0.125
(1.490)

0.123
(1.508)

 -0.282
(-2.183)

-0.269
(-2.106)

 0.718
(3.890)

0.706
(3.843)

 0.072
(3.510)

0.073
(3.587)

 0.016
(10.456)

0.016
(15.616)

 1.676
(16.868)

1.651
(19.301)

 -0.784
(-8.192)

-0.754
(-10.505)

 -2.746
(-3.490)

-2.952
(-5.508)

σ w 7.946
(13.438)

7.935
(13.559)

σ e 0.198
(3.819)

0.221
(5.813)

σ ζ
0.000

(0.015)
0.007

(5.332)

σ v 0.344
(7.999)

0.3

σ ε
0.015

(11.873)
0.01

  주: 괄호 안은 t-값임.
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인플레이션율을 전기에 비해 1%p 감소시키기 위해서는 해당 분기의 총

생산을 약 11% 감소시켜야 함을 의미한다. 이는 신관호(2001)의 46.4%
보다는 낮은 수준이다. 하지만 이러한 통상적인 계산방법은 모형의 모

든 시차구조를 반영하지 않고 있어 엄밀한 의미의 희생비율을 제공하지 

못한다. 희생비율은 인플레이션을 항구적으로 1% 낮추기 위해 요구되

는 총생산의 감소분(연간 총생산에 대한 백분율로 측정)의 누적분으로 

정의된다. 따라서 인플레이션과 실업률 갭의 자기회귀과정에 포함되어 

있는 시차구조도 포함시켜 희생비율을 계산하여야 한다. 이 경우 인플

레이션을 항구적으로 1% 낮추기 위해 요구되는 총생산 감소분의 합은 

28.6% 내외로 추정된다.32) 이러한 결과는 Cecchetti and Rich(2001)가 추

정한 미국의 희생비율 최대치(10)를 상당 폭 상회하는 것이다.
외생적 공급 측 변수들의 추정계수도 양의 부호를 갖고 물가상승에 

통계적으로 유의한 영향을 미치는 것으로 나타났으며, 에너지 가격 및 

농산물 가격이 소비자물가에 미치는 영향이 수입물가에 비하여 더 큰 

것으로 나타났다.
추정된 자연실업률은 [그림 5]에 나타나 있다. 상태공간모형을 이용

하여 자연실업률을 추정할 때 해당 시점까지 실현된 정보만을 이용하는 

칼만필터에 비해 전체 관측기간의 정보를 이용하는 칼만평활(Kalman 
smoother)에 의해 추정되는 자연실업률을 이용하는 것이 일반적이므로 

본 논문에서도 칼만평활에 의한 자연실업률을 사용하였다.33) 추정된 자

연실업률은 실제실업률에 비해 변동이 작지만 실제실업률의 추이를 반

영하며 움직이는 모습을 보이고 있다. 경제의 장기균형에서의 실업률이

라는 자연실업률의 개념을 생각할 때 경제의 장기균형에 영향을 미치는 

경제의 구조적인 요인이 빈번하게 변화하기 어렵다는 점에서 추정된 자

연실업률이 상당히 평활한(smooth) 시계열일 것으로 예상하기 쉬우나, 

 32) 같은 방법을 신관호(2001)에 적용할 경우, 앞서 언급하였듯이, 총생산 갭의 자기회

귀과정이 안정적이지 않아 희생비율이 시간이 지남에 따라 폭증하는 결과가 나타

났다.
 33) 추정된 자연실업률이 외환위기 직전부터 한동안 감소하는 것은 칼만필터에 의한 자

연실업률에서는 나타나지 않는 현상이다. 칼만평활의 경우 모든 기의 자연실업률을 

추정할 때 아직 실현되지 않은 외환위기 기간 동안의 실업률 상승도 반영되므로 이

와 같은 현상이 나타나게 된다.
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  [그림 5]  다변수 비관측인자모형에 의한 자연실업률과 실업률 갭
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본 논문에서 추정된 자연실업률은 이러한 선험적인 예상과 완전히 부합

하지는 않고 있다. 다변수 비관측인자모형에서 추정되는 자연실업률은 

장기균형실업률이 아닌 NAIRU의 개념이므로 모형에 포함된 변수 이외

의 물가변동요인들의 영향이 부분적으로 NAIRU 추정치의 변동에 포함

될 것이다. 또한 장기균형실업률을 추정하는 경우에도 추정된 자연실업

률이 단기적인 변동을 포함하게 되는 잠재적인 이유로 다음의 두 가지

를 생각해 볼 수 있다. 첫째, 자연실업률이 실제로 평활하지 않을 가능

성이다. 장기균형을 확정적 균형(deterministic equilibrium)이 아닌 확률적 

균형(stochastic equilibrium)이라는 개념으로 받아들인다면 경제변수들의 

장기균형 수준도 경제 내의 교란항에 의해 일정부분 불확실성을 갖게 

되므로 매기마다 실현된 교란항에 의해 변화할 가능성을 배제할 수 없

다. 또한 장기균형에 영향을 미치는 경제의 구조변화가 빈번히 발생하

지는 않더라도 일단 발생한 구조변화가 상당기간에 걸쳐 이루어지는 경

우 구조변화가 조정기간 동안 일정한 추세로 이루어지지 않는 한 자연

실업률은 조정기간 동안 단기적으로 변동할 것이다. 둘째, 추정방법이 

내포하게 되는 확률적 불확실성으로 인해 추정된 자연실업률이 단기적

으로 변동할 가능성이다. 추정된 자연실업률은 실제 자연실업률을 중심

으로 일정한 확률분포를 따르게 되므로 추정된 자연실업률은 실제 자연

실업률에 비해 변동의 빈도나 크기가 확대될 수 있다. 추정된 자연실업

률의 단기적 변동의 정도가 추정방법의 특성이나 사용된 가정에 따라 

상이하게 나타나는 사실도 추정방법이 내포하는 확률적 불확실성이 단

기적 변동의 주요 요인임을 시사하고 있다. 하지만 상기한 두 가지 가능

성이 각각 추정된 자연실업률의 단기 변동에 얼마나 기여했는지를 분석

하는 것은 불가능하다. 다변수 비관측인자모형의 추정방법이 내포하는 

불확실성에 대해서는 Ⅵ장에서 다루고자 한다.
추정된 자연실업률의 수준을 살펴보면 1979～87년 기간 동안 평균 

3.7%의 비교적 높은 수준에서 1988～97년 기간 동안 평균 2.9%로 하락

하였으나, 외환위기 기간 동안 5%대로 상승한 이후 최근까지 하락하고 

있는 것으로 나타난다(표 7 참조). 하지만 외환위기 이전의 기간과 비교

하면 아직도 다소 높은 수준을 보이고 있다. 외환위기 기간 동안의 실업

률 상승의 일정 부분이 자연실업률의 상승에 기인하였다는 추정결과는



한국의 자연실업률 추정  37

외환위기 기간 동안 실업률 상승의 대부분이 순환적인 요인에 의한 것

이라는 신관호(2001)와 대비되는데, 외환위기가 한국경제의 구조적인 변

화를 야기하여 노동시장의 균형수준에도 영향을 미쳤을 가능성을 시사

하고 있다.34) 최근의 실업률 변동은 관측치가 적어 명확하지 않으나 실

제실업률이 자연실업률에 근접해 있으며 실업률 갭이 상승하는 추세에 

있을 가능성을 시사하고 있다. 이는 Ⅲ장의 순수 시계열방법에 의한 추

정결과와 유사한 부분이다.
한편 실제실업률과 자연실업률 간의 차이인 실업률 갭을 [그림 5]에

서 살펴보면 경기순환의 정점에서는 실업률 갭이 낮아지고, 경기순환의 

저점에서는 실업률 갭이 높아지는 것으로 나타나고 있으나, 1988:Ⅰ～

1989:Ⅲ 기간에서는 경기순환의 저점에서도 실업률 갭이 음의 값을 갖

는 경우가 관찰된다.35)

Ⅴ. 구조모형을 이용한 자연실업률 추정

1. 구조 VAR모형의 설정 및 추정방법

가. 구조 VAR모형

구조모형을 이용한 방법은 변수 간의 상관관계를 명시적으로 고려하

기 때문에 축약형 모형에 비해 모형설정오류로부터 자유롭다는 장점을 

갖고 있다. 이러한 구조모형을 이용한 방법의 대표적인 예로 구조벡터

 34) 외환위기로 인한 경제구조변화가 모형에 영향을 끼쳤는지를 살펴보기 위하여 1998:
Ⅰ～2003:Ⅱ 기간에 대한 더미변수를 필립스곡선 행태식에 추가하여 추정한 결과 

통계적으로 유의하지 않은 것으로 나타났으며, 더미변수가 다른 추정계수의 값에 

별다른 영향을 미치지 않는 것으로 나타났다. 더미변수가 통계적으로 유의하지 않

다고 해서 외환위기의 영향이 없다고 결론지을 수는 없지만 다변수 비관측인자모형

의 경우 관측되지 않는 상태벡터가 모형에 포함되어 있기 때문에 통상적인 구조변

화 검정방법을 적용하기 어려워 더 이상의 분석을 시도하지 않았다. 
 35) 1980년대 후반부터 외환위기 이전까지의 기간 동안 우리 경제의 실업률이 역사적으

로 낮았음을 감안하면 경기순환의 저점에서조차 노동시장이 그다지 긴축적이지 않

았을 것이라는 추측도 가능하지만 이를 입증하기 위해서는 보다 자세한 분석이 필

요하다.
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자기회귀모형(Structural Vector Auto-Regression model; 이하 구조 VAR모

형)을 들 수 있다.36) 구조 VAR모형은 축약형 VAR모형에 경제이론에 

입각한 교란항의 식별제약조건(identifying condition)을 부여하여 전체 방

정식체계를 구조방정식으로 전환한 모형이다.
축약형 VAR모형은 다음과 같은 식으로 표현할 수 있다.

           A(L)X t=ε t       (5.1)

여기서 X t
는 (k×1)벡터이며, A(L)= I-A 1L-A 2L

2
-... -A pL

p, 

교란항 ε t=(ε 1t,ε 2t, ...,ε kt)'은 i.i.d. N( 0,Ω)의 확률 분포를 따

른다고 가정한다. 축약형 VAR모형에서는 교란항들 간의 상관관계로 인

하여 경제변수들을 움직이는 근본적인 요인으로 간주되는 독립적인 교란

요인이 식별되지 않으므로 교란항의 공분산행렬( Ω)에 경제이론에 기반

을 둔 식별제약조건을 부여하여 구조적 교란항을 식별하는 것이 필요하

다. 분석대상 변수들이 비정상 시계열인 경우 Blanchard and Quah(1989)가 

제시한 바와 같이 장기균형조건을 식별제약조건으로 사용하는 것이 일반

적이다. 본 논문에서 설정한 식별제약조건과 자연실업률을 구축하는 과정

에 대해서는 다음 절에서 보다 자세히 다루도록 하겠다.
구조 VAR모형은 변수 간의 관계에 대해 특정한 가정을 부여할 필요

가 없다는 점에서 축약형 모형이 갖기 쉬운 모형설정오류로부터 상당히 

자유롭다는 장점이 있으나 식별제약조건에 따라 추정결과가 크게 달라

질 수 있으므로 적절한 식별제약조건을 선택하는 것이 중요하다. 따라

서 일반적으로 널리 용인되는 식별제약조건을 사용하는 것이 바람직하

다. 예를 들어, Blanchard and Quah(1989)는 모형의 교란항을 공급 측 교

란항과 수요 측 교란항으로 구분한 후 공급 측 교란항은 장기적으로 총

생산(GDP)에 영향을 미치는 반면 수요 측 교란항은 장기적으로 총생산

에 영향을 미치지 않는다는 식별제약조건을 사용하였다. 적절하지 못한 

식별제약조건이 사용되는 경우 충격반응함수(impulse response function)

 36) 구조 VAR모형 이외의 구조모형방법으로는 Adams and Coe(1989)의 구조연립방정식

체계를 이용한 방법이 있으나, 이 방법은 자연실업률이 분석기간 동안 일정하다는 

가정을 필요로 하므로 본 논문에서는 다루지 않았다.
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가 경제이론에서 제기되는 것과 상이한 결과를 가져올 수 있다.
구조 VAR모형을 이용하여 자연실업률을 추정하고자 시도한 연구로

는 Astley and Yates(1999) 등이 있으나 이들 연구에서 사용한 식별제약

조건의 타당성에 대해서는 의문이 제기된다. 예를 들어, Astley and 
Yates(1999)는 원유가격, 인플레이션율, 총생산, 실업률, 설비가동률로 구

성된 5변수 VAR모형을 사용하여 자연실업률을 추정하였는데, 실업률이 

모든 교란항에 의해 장기적으로도 영향을 받는다고 가정하였다. 이러한 

식별조건하에서 얻어지는 충격반응함수에서는 IS 교란항과 LM 교란항 

등 수요 측면에서의 충격이 항구적으로 실업률을 낮추는 것으로 나타나

고 있어 경제이론과 부합하지 않는 문제점이 발생하게 된다.
아직까지 구조 VAR모형을 이용하여 자연실업률을 추정한 국내연구

는 없는 실정이나, 구조 VAR모형을 잠재GDP 추정에 이용한 연구는 상

당수 존재한다. 예를 들어, 김준일(2001)은 실질GDP와 GDP디플레이터

로 구성된 2변수 구조 VAR모형을 구축하고, Blanchard and Quah(1989)
형태의 모형식별조건을 부여하여 총공급교란항에 의해 유발되는 GDP
의 변화분의 합을 잠재GDP로 사용하였다.

나. 모형의 설정 및 추정방법

본 논문에서는 Ⅳ장의 다변수 비관측인자모형과 상응하도록 실업률, 
실질국내총생산(GDP), 물가의 3변수로 이루어진 구조 VAR모형을 고려

하였다. 먼저 축약형 VAR모형은 다음과 같다.

         A(L)△X t=ε t

    △X t =
ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳

△u t   
△ logY t

△ logP t

     (5.2)

여기서 ut는 실업률을, Yt는 로그변환된 실질GDP를, Pt는 로그변

환된 물가지수를 나타내며, 시차연산자는 A(L)= I-A 1L-A 2L
2
-...

-A pL
p로 정의하고 교란항 ε t=(ε 1t,ε 2t,ε 3t)'은 i.i.d. N(0,Ω)의 확

률분포를 따른다고 가정한다. 
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X *
t =C(1)η t=

ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳

c 11 0 0
c 21 c 22 0
c 31 c 32 c 33

ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳

η 1t

η 2t

η 3t

일반적으로 교란항의 공분산행렬( Ω)이 대각행렬(diagonal matrix)이 

아니므로 축약형 교란항 ε t를 교란항 간에 상관관계가 없는 구조적 교

란항 η t로 변환해야 한다. 즉, 축약형 교란항과 구조적 교란항 간에 대

해 다음과 같은 가정을 한다.

     η t =Qε t

여기서 η t∼N(0,Σ)이며, Σ는 대각행렬이다. 이러한 조건을 만족하

는 행렬 Q를 적절한 식별제약조건을 통하여 식별해 내는 것이다. 일단 

행렬 Q를 식별하고 나면 축약형 VAR모형을 다음과 같이 구조 VAR모

형으로 변환하여 충격반응함수 등의 분석을 시행하게 된다.

     
△X t =A(L)

- 1
Q

-1
η t

≡C(L)η t

               (5.3)

비정상시계열을 분석대상으로 하는 경우 Blanchard and Quah(1989)처
럼 장기균형조건을 식별제약조건으로 사용하는 것이 일반적인데, 본 논

문에서는 공급 측 요인이 장기균형을 결정하며 수요 측 요인은 단기적

인 영향만 준다는 신고전파 이론에 따른 장기균형조건을 사용하였다. 
노동시장의 공급은 경제주체의 노동-여가 간의 선택에 의해 결정되며, 
노동시장의 수요는 상품시장의 균형에 의해서 결정되므로 실업률의 장

기균형 수준은 노동공급 측 교란항에 의해서만 영향 받으며 여타 교란

항들에 의해서는 영향 받지 않는다고 가정하였다. 실질GDP는 노동공급 

교란항과 노동공급 이외의 공급 측 교란항에 의해 장기균형수준이 결정

되는 반면 물가의 장기균형수준은 공급 측 교란항들과 총수요 교란항 

모두에 의해 영향 받는 것으로 가정하였다. 즉, 구조적 교란항으로 두 

개의 공급 측 교란항과 하나의 수요 측 교란항을 설정한 것이다. 이러한 

장기제약조건은 다음과 같이 표현할 수 있다. 

   (5.4)
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여기서 X *
t
는 비정상시계열의 장기균형수준이며, η 1t,η 2t,η 3t

는

각각 노동공급 교란항, 기타 공급교란항, 수요교란항을 나타낸다. 여기

서 노동공급 교란항은 경제주체의 노동-여가 선택에 영향을 미치는 요

인들의 변화를 반영하는 것으로 인구구조 및 노동시장의 구조적 요인들

의 변화를 포함하는 것으로 해석될 수 있다. 기타 공급교란항은 노동공

급 이외에 총생산에 항구적으로 영향을 미칠 수 있는 요인들, 예를 들어 

자본축적과 관련된 요인들의 변화를 포함하게 된다. 한편 생산성의 변

화가 자연실업률에 영향을 미칠 가능성이 존재하는데 만약 생산성의 변

화가 자연실업률에 영향을 미친다면 η 1t
는 이를 포함하고 있는 것으로

간주된다. 통계적인 추론과정에서 η 1t
는 자연실업률 수준에 장기적으로

영향을 미치는 요인들만을 포함하도록 구성되어 있으므로, 생산성의 변

화가 자연실업률에 영향을 미치는지 여부는 추정결과의 해석에는 영향

을 미치지만 추정결과 자체에 대해서는 영향을 미치지 않는다. 수요교

란항은 통화정책 등 총수요 측면에서의 충격과 일시적인 공급충격을 반

영하게 된다. 
이러한 장기제약식하에서 모형을 추정하고 난 후 계수의 추정치와 

축약형 VAR모형으로부터의 잔차를 이용하여 구조교란항 시계열을 구

성할 수 있다. 구조 VAR모형의 자연실업률은 노동공급 구조교란항 시

계열과 구조 VAR모형의 추정계수를 이용하여 구해진다.
구조 VAR모형의 물가지수로는 GDP 디플레이터를 사용하였는데, 이

는 구조 VAR모형의 경우 필립스곡선처럼 실업률과 물가 간의 특정한 

관계를 가정하지 않고 실업률뿐만 아니라 실질GDP도 물가에 영향을 미

칠 수 있는 구조임을 반영한 것이다. 하지만 소비자물가지수를 사용하

여 본 결과도 GDP 디플레이터를 사용한 결과와 큰 차이가 없는 것으로 

나타났다. 구조 VAR모형의 경우 1970:Ⅰ～2003:Ⅱ 기간의 자료를 이용

하여 자연실업률을 추정하였다. 실제 추정과정에서는 김준일(2001)과 같

이 식 (5.2)에 상수항 및 시간추세항을 포함시켰다. 추정식에 시간추세항

을 포함시킨 것은 물가상승률이 1980년을 전후하여 상당한 차이를 보이

고 있는 점을 감안한 것으로서 시간추세항을 포함시키지 않으면 충격반

응함수가 경제이론과 일치하지 않는 부분이 발생한다.
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η t̂ = Q ̂ ε t̂

△ X t̂ = C ̂( L ) 
ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳

η 1t̂

0
0

X t̂ = X 0+ ∑
t

i=1
△ X î

             (5.5)

비정상시계열 변수들의 일차 차분으로 VAR모형이 구성되기 위해서

는 변수들 간에 공적분관계가 존재하지 않아야 한다. 공적분관계가 존

재하는 경우 VAR모형이 아니라 VECM(vector error correction model)을 

이용해야 하기 때문이다. 실업률, 실질GDP, GDP 디플레이터 간의 공적

분 관계를 검정하기 위하여 Johansen 공적분 검정을 시행하여 본 결과 

이들 변수 간에 공적분관계가 존재하지 않는 것으로 나타나 변수들의 

일차 차분으로 구성된 VAR모형이 적합하다고 판단되었다(표 3 참조).
구조 VAR모형의 추정을 위해서는 시차연산자 A(L)의 차수(p)가 선

택되어야 하는데, 이를 위하여 AIC(Akaike Information Creterion)나 로그

우도비 검정 등이 많이 사용되고 있다. 본 논문의 경우 AIC나 로그우도

비 검정을 통해 선택된 시차의 길이(p=1)가 너무 짧아 변수의 동태적인 

<표 3>  Johansen 공적분 검정(실업률, 국내총생산, GDP 디플레이터)

Cointegration 
rank

Trace test Maximum eigenvalue test

검정

통계량

5% 
임계치

1% 
임계치

검정

통계량

5% 
임계치

1% 
임계치

0 28.80 34.55 40.49 16.54 23.78 28.83

1 12.26 18.17 23.46 12.13 16.87 21.47

2 0.13 3.74 6.40 0.13 3.74 6.40

  주: Trace test는 ‘H0: rank=r’을 ‘H1: rank=3’에 대해 검정하며, Maximum eigenvalue test는 

‘H0: rank=r’을 ‘H1: rank=r+1’에 대해 검정함.
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움직임을 관측하기 어렵다는 문제가 발생하였다.37) AIC에 의한 시차차

수의 선택이 실제 차수보다 적은 값을 선택하는 경향이 있음을 감안하

여 여러 가지 시차연산자의 차수를 선택하여 분석한 결과 전반적인 추

정결과가 시차차수의 선택에 민감하게 변화하지 않는 것으로 나타남에 

따라 분기자료에서 자주 사용되는 시차(p=8)를 사용하였다.

2. 구조 VAR모형에 의한 추정결과

앞에서 설명한 장기균형에 입각한 식별제약조건하에서 모형을 추정

하여 충격반응함수를 구한 결과 대부분의 경제이론에서 제기하는 바와 

부합하는 것으로 나타났으나, [그림 6]에서 볼 수 있듯이 자연실업률의 

추정결과는 외환위기 기간 동안 발생하였던 실업률의 급격한 변동의 대

부분이 자연실업률의 변화에서 기인하는 것으로 나타나고 있다. Ⅳ장에

서 논의하였듯이 추정된 자연실업률이 반드시 평활한 시계열이어야 하

는 것은 아니나, 외환위기 기간 동안의 실업률의 급격한 변동이 거의 대

부분 자연실업률의 변화에서 기인하였다는 결과는 받아들이기 힘들다.
구조 VAR모형으로 추정된 자연실업률이 외환위기 기간 동안 높아지

는 것은 경제구조의 변화를 모형이 반영하지 못하는 데서 유래할 가능

성이 있다. 상태공간모형의 경우 칼만필터링에 의해 매기마다 자연실업

률 및 잠재GDP를 예측한 후 이를 바탕으로 실업률, GDP, 물가를 예측

하여 실제값과 비교하고, 이로부터 얻어지는 예측오차를 반영하여 자연

실업률 및 잠재GDP의 추정치를 수정하기 때문에 모형 내에서 경제구조

의 변화를 반영할 수 있으나, 구조 VAR모형에서는 이와 같은 예측-수정

의 과정이 없어 경제구조의 변화를 반영하기 힘들다. 구조변화에 대한 

모형의 안정성을 검정하기 위하여 Andrews(1993)와 Andrews and 
Ploberger(1994)의 검정방법을 사용하여 보았다. 이들 검정방법은 구조변

화의 시점을 사전에 가정하지 않고, 분석대상기간 동안 어느 시점에서 

구조변화가 발생하였을 가능성을 전제로 모형의 안정성을 검정하는 방

법이다. <표 4>에 제시된 검정결과를 살펴보면 모형의 추정계수의 전반

 37) 이 경우에도 변수들의 반응의 방향은 경제이론에서 제시되는 바와 부합하였다.
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  [그림 6]  구조 VAR모형에 의한 자연실업률과 실업률 갭 
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<표 4>  구조변화 검정

실업률추정식 GDP추정식 물가추정식

Andrews/Quandt
supremum LM test

Andrews/Ploberger
exponential LM test

Andrews/Ploberger
average LM test

29.115
(0.573)

12.006
(0.489)

22.587
(0.254)

36.189
(0.188)

15.675
(0.118)

28.209
(0.0438)

26.923
(0.717)

12.346
(0.442)

23.979
(0.174)

상수항의 변환시점 추정

(Quandt)

supremum LM test

1998:Ⅱ

5.608
(0.177)

1982:Ⅱ

6.861
(0.102)

1981:Ⅱ

13.545
(0.005)

 주: 괄호 안은 p-value임.

적인 안정성은 GDP추정식에 대한 평균LM검정(average Lagrange multiplier 
test)에서만 기각되는 것으로 나타나 전체 모형은 외환위기에도 불구하고 

안정적임을 시사한다. 다만 각 방정식의 상수항 계수의 안정성은 모형의 

전반적인 안정성에는 미치지 못하는 것으로 나타나고 있다. 주요 분석대

상인 실업률추정식의 경우 상수항의 구조변화시점이 1998년 2/4분기로 

추정됨에 따라 외환위기로 인한 구조변화를 모형에 반영할 필요가 제기

되었다.
하지만 외환위기 기간 동안의 구조변화를 분석에 어떻게 반영할 것

인가는 그 자체로서 또 다른 커다란 연구과제이며, 이를 위해서는 외환

위기로 인한 구조변화의 특성과 개별 경제변수에 미친 영향 등에 대한 

연구가 선행되어야 한다. 이러한 점을 감안하여 본 논문에서는 구조변

화에 대한 심층적인 분석보다는 더미변수를 이용하는 방법을 고려하였

다. 물론 더미변수가 사전에 인지한 구조변화시점을 상정하고, 상수항의 

변화만을 반영하고 있다는 측면에서 외환위기 기간 동안 발생한 구조변

화를 다루는 데 한계가 있다는 점은 언급될 필요가 있다.
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실업률의 차분이 축약형 추정식에 사용되고 있으며, 이들이 1998:
Ⅰ～1998:Ⅳ 기간 동안 양의 큰 값을 갖고 1999:Ⅰ～2000:Ⅰ 기간 동안 

음의 큰 값을 갖는 점을 고려하여 먼저 식 (5.2)에 다음과 같은 더미변수

들을 추가한 후 유의성을 검정하여 보았다.

    D 1=
1 for t=1998:Ⅰ～1998:Ⅳ
0 otherwise

              

    D 2=
1 for t=1999:Ⅰ～2000:Ⅰ
0 otherwise

         (5.6)

이들 더미변수들의 계수를 각각 δ 1,δ 2
라 할 때 ‘H0: δ 1=δ 2=0’

의 가설을 F-검정한 결과 통계량이 10.2(p-value: 0.00)로 유의수준 10%에

서 기각되어 더미변수들이 유의한 것으로 판정되었다. 한편 이러한 더

미변수를 사용하는 경우 전체 추정기간을 대상으로 할 때에는 외환위기

를 전후한 실업률의 변동을 더미변수들이 적절히 반영하지만, 추정기간

을 달리 하면 외환위기 이후의 자연실업률이 실제실업률보다 상당히 높

거나 낮은 상태가 지속되는 문제점이 발견되었다. 이를 감안하여 다음

과 같은 계수의 제약을 더미변수에 추가하였다.

  4δ 1 + 5δ 2  =  0           (5.7)

이러한 제약은 외환위기 발발 후 4분기(1998:Ⅰ~1998:Ⅳ) 동안 모형에 

의해 설명되기 힘든 실업률의 상승분이 이후 5분기(1999:Ⅰ~2000:Ⅰ) 동
안의 실업률 하락분에 의해 상쇄된다고 가정하는 것이다. 다시 말하면 

외환위기 기간 동안의 실업률 변동은 대부분 모형에 의해 설명되지 않는 

것으로 간주하여 외환위기 기간 동안의 변동이 여타 추정계수에 영향을 

미치지 않도록 조정한 것이다. 식 (5.7)의 통계적 유의성을 F-검정으로 검

정한 결과 통계량이 2.1(p-value: 0.11)로 나타나 계수제약이 유의수준 

10%에서 기각되지 않는 것으로 나타나 식 (5.7)의 제약이 지나치게 자의

적이지 않음을 시사하였다. 이상과 같은 더미변수의 설정이 문제점을 지

닐 수 있으나, 짧은 기간 동안 두 번의 변화를 갖는 경우 통상적으로 사

용되는 통계적 검정방법이 제대로 적용되기 힘들다는 점을 감안하면 이
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러한 더미변수의 사용은 불가피한 측면이 있다. 이하의 구조 VAR모형의 

추정과정에는 식 (5.6)과 식 (5.7)이 모형에 포함되어 있다.38) 
[그림 7]에 제시된 결과를 살펴보면 더미변수를 부여한 충격반응함수

는 더미변수를 사용하지 않았을 경우와 마찬가지로 경제이론과 부합하

는 것으로 나타나고 있다. 노동공급 측면에서 부정적인 충격이 발생하는 

경우 실업률은 장기적으로 상승하고 실질GDP는 감소하는 반면 물가는 

상승하는 것으로 나타났다. 한편 노동공급 이외의 공급 측면에서 긍정적

인 충격이 발생하면 실질GDP는 장기적으로 증가하고 물가는 하락하는 

반면 실업률은 단기적으로 감소하지만 장기적으로는 변화하지 않는 것

으로 나타났다. 수요 측면에서 긍정적인 충격이 발생하면 물가만 장기적

으로 상승하는 반면 실질변수인 GDP는 단기적으로 상승하고 실업률은 

하락하지만 장기적으로는 영향을 받지 않는 것으로 나타나고 있다.
더미변수로 설명되는 부분을 제외하고 노동공급 교란항에 의해 유발

되는 실업률로 구성된 자연실업률의 추정치를 살펴보면, 외환위기 기간 

동안 자연실업률이 급격히 상승하였던 원래의 추정결과에 비해 외환위

기 기간 동안 다소 상승하는 데 그치는 것을 제외하면 원래의 추정결과

와 대체로 유사하다(그림 8 참조). 실업률 갭도 이전의 경우와 마찬가지

로 경기변동에 상응하는 모습을 보이고 있다. 즉, 경기순환의 정점에서

는 실업률 갭이 낮아지고 저점에서는 높아지고 있는데, 특히 실업률 갭

이 경기순환의 정점에서는 음의 값을, 경기순환의 저점에서는 양의 값

을 갖는 것으로 나타났다.
다만 다변수 비관측인자모형에 의해 추정된 자연실업률과 비교하여 

볼 때 구조 VAR모형에 의한 자연실업률이 단기변동이 많고 실제실업률

에 근접하여 움직이는 모습을 보여주고 있다. 이는 <표 5>의 분산분해

결과가 제시하듯이 단기에서조차 실업률 예측오차 분산의 80～90%가 

노동공급의 충격에서 유래되고 여타 교란항들은 실업률에 영향을 거의 

미치지 않고 있기 때문이며, 모형 내에서 실제실업률의 단기적인 변동 

대부분이 노동공급 구조교란항에 의한 것으로 간주됨에 따라 노동공급 

 38) 구조변화시점이 다르게 추정된 물가방정식과 GDP방정식의 상수항의 구조변화를 

위한 더미변수도 고려하여 보았지만, 의미 있는 결과를 얻지 못하였다.
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[그림 7]  구조 VAR모형의 충격반응함수(외환위기 더미)
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구조교란항에 기반을 둔 자연실업률이 실제실업률과 밀접하게 움직이

는 결과를 가져오는 것이다. 실업률과 대조적으로 총생산의 경우 단기

에는 분산의 30%가 수요교란항에 기인하는 것으로 나타나고 있다. 이러

한 분산분해결과는 기존 연구에서 구조 VAR모형이 잠재GDP의 추정에

는 적합한 것으로 나타나는 데 비해 자연실업률 추정에는 한계가 있을 

수 있음을 시사한다.

Accumulated Response of UR to shock 1

Accumulated Response of PGDP to shock 1 Accumulated Response of PGDP to shock 2

Accumulated Response of UR to shock 2 Accumulated Response of UR to shock 3

Accumulated Response of GDP to shock 1

Accumulated Response of PGDP to shock 3

Accumulated Response of GDP to shock 2 Accumulated Response of GDP to shock 3



한국의 자연실업률 추정  49

[그림 8]  구조 VAR모형에 의한 자연실업률과 실업률 갭(외환위기 더미)
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<표 5>  구조 VAR모형의 분산분해

기

간

실업률 GDP GDP디플레이터

노동시장

공급충격

기타  

공급충격

총수요

충격

노동시장

공급충격

기타

공급충격

총수요

충격

노동시장

공급충격

기타

공급충격

총수요

충격

 1 0.898 0.008 0.094 0.058 0.653 0.289 0.104 0.511 0.385

 2 0.832 0.038 0.130 0.150 0.647 0.203 0.127 0.433 0.439

 4 0.818 0.070 0.112 0.192 0.667 0.141 0.151 0.357 0.491

 8 0.884 0.048 0.069 0.226 0.667 0.107 0.141 0.254 0.605

16 0.928 0.031 0.041 0.281 0.652 0.068 0.103 0.167 0.730

32 0.961 0.017 0.023 0.302 0.661 0.037 0.083 0.148 0.769

50 0.974 0.011 0.015 0.311 0.665 0.025 0.077 0.142 0.781

자연실업률은 1979～87년 기간의 평균 3.9% 수준에서 1988～97년 기

간 동안 2.6%로 하락하였다가 외환위기 기간 동안 4.2%까지 상승하고 

이후 최근까지 하락하고 있는 것으로 추정되었다(표 7 참조). 다변수 관

측인자모형의 추정결과와 마찬가지로 최근의 실업률 갭이 다소 상승하

는 모습이 관측된다.

Ⅵ. 자연실업률 추정치의 정확도

추정방법의 정확도에 대한 평가는 추정된 자연실업률을 정책수립에 

어느 정도 신뢰성을 가지고 활용할 수 있는지에 대한 판단 근거를 제시

할 뿐 아니라, Ⅳ장에서 논의하였듯이 추정방법에서 기인하는 불확실성

이 추정된 자연실업률의 단기적 변동에 어느 정도 기여하는지 추론할 

수 있는 근거를 제공한다. 여기서는 신뢰구간 추정에 대한 연구가 축적

되어 있는 비관측인자모형과 구조 VAR모형을 중심으로 추정방법의 정

확도를 평가하여 보았다.
상태공간모형에서 칼만필터링 방법으로 추정된 상태변수의 정확도

를 평가하는 방법으로는 Hamilton(1986)의 몬테카를로 적분(Monte Carlo 
integration) 방법이 많이 사용된다. Hamilton(1986)의 방법 이외에 Ansley 
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and Kohn(1986)의 델타방법(Delta method)도 자주 사용되고 있으나, 
Staiger et al.(1996)에서 몬테카를로 모의실험을 시행한 결과 델타방법에 

기반을 둔 95% 신뢰구간이 실제 자연실업률의 값을 포함하는 비율이 

64～99%로 나타나 델타방법에 의한 신뢰구간이 왜곡될 가능성이 제시

되었으므로 본 논문에서는 Hamilton(1986)의 방법을 사용하였다.
상태공간모형의 추정과정에서 매기마다 상태벡터( z t)와 상태벡터들

의 조건부공분산행렬( Ω t)이 구해진다. 하지만 이 조건부공분산행렬은 

추정된 모형의 계수가 실제값과 다를 수 있는 불확실성을 반영하지 못

하므로 상태변수 추정에 따르는 진정한 의미의 불확실성을 나타내지 못

한다. Hamilton(1986)의 몬테카를로 적분방법은 상태공간모형에서 추정

된 계수( θ)들의 확률분포로부터 가상의 계수 ( θ̃ )를 임의로(randomly) 
추출한 후 추정된 계수 대신 가상의 계수를 이용하여 상태벡터와 상태

벡터의 조건부공분산행렬을 구하게 되는데, 충분한 횟수(n)로 이러한 과

정을 반복하여 시행함으로써 매기( t)마다 구해진 n개의 상태벡터와 상

태벡터의 조건부공분산(conditional covariance) 행렬을 이용하여 다음과 

같이 매기의 상태벡터에 대하여 필터 불확실성(filter uncertainty)과 계수 

불확실성(parameter uncertainty)을 각각 측정할 수 있다.

      (필터 불확실성) 1
n ∑

n

i=1
Ω t ( θ ĩ)                (6.1)

      (계수 불확실성) 1
n ∑

n

i=1
[z t ( θ ĩ ) -z t̂][ zt( θ ĩ ) -z t̂]   (6.2)

여기서 z t̂는 실제자료를 이용하여 구해진 상태벡터를 나타낸다. 칼
만필터링에 의해 추정된 상태벡터의 불확실성은 필터 불확실성과 계수 

불확실성의 합으로 측정된다.
Hamilton(1986)의 방법에 따라 본 논문에서 계수를 1,000회 반복 추출

하여 단일변수 비관측인자모형과 다변수 비관측인자모형에 의한 자연

실업률의 95% 신뢰구간을 추정한 결과가 [그림 9]와 [그림 10]에 각각 

제시되어 있다. 대부분의 시점에서 단일변수 비관측인자모형의 신뢰구

간의 폭이 1%p로 다변수 비관측인자모형과 크게 차이나지 않았으나, 외
환위기처럼 실업률의 변동이 큰 기간에는 다변수 비관측인자모형에 비
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  [그림 9]  단일변수 비관측인자모형에 의한 자연실업률의 95% 신뢰구간
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  [그림 10]  다변수 비관측인자모형에 의한 자연실업률의 95% 신뢰구간

1

2

3

4

5

6

7

1980 1985 1990 1995 2000

(% )



한국의 자연실업률 추정  53

η̃( θ ĩ) t = Q ( θ ĩ) ε t( θ ĩ)

△ X t̃( θ ĩ) = C ̃( L ) 
ꀎ

ꀚ

︳︳︳︳

ꀏ

ꀛ

︳︳︳︳

η 1t̃

0
0

X t̃( θ ĩ ) = X̃ t-1( θ ĩ )+△ X ĩ( θ ĩ)

해 신뢰구간이 크게 확대되는 모습을 보이고 있다. 이는 단일변수 비관

측인자모형에서는 실업률과 여타 경제변수들 간의 관계를 고려하지 못

하므로 구조변화에 기인한 추정의 불확실성이 증가하는 반면, 다변수 

비관측인자모형에서는 외환위기 기간 동안 실업률 변동의 상당부분이 

다른 변수와의 관계에 의해 설명됨에 따라 추정의 불확실성이 줄어든 

것으로 추측된다.
다변수 비관측인자모형에 의한 자연실업률은 매기마다 약간의 차이

는 있지만 신뢰구간의 폭이 평균 1.0%p로 추정되어 추정결과에 상당한 

불확실성이 존재하고 있는 것으로 나타났다. 참고로 Laubach(2001)가 미

국의 자료를 이용하여 구한 신뢰구간의 폭은 1.1%p 내외의 수준을 보이

고 있다. 이러한 불확실성은 추정된 자연실업률의 수준을 정책적인 목

적에서 사용할 때 주의를 기울여야 함을 시사한다.
구조 VAR모형의 경우 충격반응함수의 정확도를 평가하는 방법으

로 부트스트래핑(Bootstrapping) 방법이나 몬테카를로 적분법이 이용 가

능하지만, 이들 방법을 추정된 자연실업률의 정확도를 평가하기 위하

여 사용하는 경우 다음과 같은 문제가 발생한다. 추정과정에서 구해진 

노동공급 교란항을 이용하여 식 (6.3)에서처럼 실업률의 차분(difference)
을 먼저 구하고 이들의 누적합으로 자연실업률 수준(level)을 구성하게 

되면 추정된 자연실업률은 비정상시계열(nonstationary time series)이 된

다. 

                        (6.3)

비정상시계열의 분산은 시간이 지남에 따라 증가하는 특성을 지니므

로 자연실업률 추정치의 신뢰구간 역시 시간이 지남에 따라 확대되는 

현상이 발생하게 된다. [그림 11]에 몬테카를로 적분법을 이용하여 추정

한 구조 VAR모형에 의한 자연실업률의 95% 신뢰구간이 제시되어 있는

데, 시간이 지남에 따라 신뢰구간이 확대되는 현상이 발생하고 있음을 
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   [그림 11]  구조 VAR모형(외환위기 더미)에 의한 자연실업률의 

95% 신뢰구간

    [그림 12]  구조 VAR모형(외환위기 더미)에 의한 자연실업률의 

95% 조건부 신뢰구간



한국의 자연실업률 추정  55

확인할 수 있다.39) 초기에는 신뢰구간의 폭이 1%p 내외이지만 이후 3%
까지 확대되고 있다.

하지만 상태공간모형의 경우 매기마다 상태벡터에 대한 예측-수정의 

과정을 거친 다음 조건부공분산행렬을 통하여 추정의 불확실성이 측정

되는 데 비하여 구조 VAR모형에서는 자연실업률을 직접 추정하지 않고 

노동공급 구조교란항을 이용하여 비정상시계열로 구성한 후 비조건부 

분산(unconditional variance)을 이용하여 정확도를 측정하기 때문에 위의 

결과를 가지고 두 추정방법의 정확도를 비교하는 데 한계가 있다. 이러

한 점을 감안하여 구조 VAR모형에 의한 자연실업률의 조건부 분산에 

따른 신뢰구간을 구하여 보았다. 

     X t̃( θ ĩ ) = X̂ t-1( θ̂ )+ △ X ĩ( θ ĩ)                   (6.4)

조건부 신뢰구간의 폭은 평균 0.8%p 내외로 추정되어 비관측인자모

형보다 작은 것으로 나타났다. 그러나 비관측인자모형은 가상의 계수에 

의한 전기의 자연실업률을 기반으로 조건부분산을 구하는 반면 구조 

VAR모형에 의한 자연실업률의 조건부 분산은 추정된 계수에 의한 전기

의 자연실업률을 기반으로 조건부 분산을 구하고 있으므로 두 방법의 

직접적인 비교에는 한계가 있다.

Ⅶ. 결  론

이상에서 논의된 결과를 바탕으로 추정방법론들의 장단점을 <표 6>
과 같이 간략히 정리하여 보았다. 

한편 경제의 구조적인 요인들이 빈번하게 변화하지 않을 것이며 이

에 따라 자연실업률이 상당히 평활한 시계열일 것이라는 선험적인 판단

 39) [그림 11]의 신뢰구간은 신석하․조동철(2003)에 비해 신뢰구간의 폭이 작게 나타나

고 있는데, 이는 신석하․조동철(2003)에서는 구조적 교란항을 추정된 값( )에  

고정하여 모든 가상의 계수에 대해 적용한 반면, 본 연구에서는 추정된 구조적 교란

항이 계수의 함수임을 감안하여 가상의 계수를 추출할 때마다 구조적 교란항을 추

정하는 방법( 
 )을 사용하였기 때문이다.
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장  점 단  점

 단순 시계열 방법 추정과정이 용이함

경제이론에 기반을 두지 

않으며, 실업률의 통계적 

특성에만 의존

HP필터
추정된 자연실업률이 평

활한 시계열로 나타남

추정결과에 대한 통계적 

추론이 어려움

단일변수

비관측인자모형

추정된 자연실업률이 비

교적 평활한 시계열로 나

타남

신뢰구간의 폭이 다변수  

모형에 비해 큼

 축약형 모형

경제이론에 기반을 두고 

있으며, 실업률 이외의 

여타 변수를 추정에 이용

모형설정오류에 취약함

다변수 

비관측인자모형

신뢰구간의 폭이 다른 모

형에 비해 작음

 구조모형

경제이론에 기반을 두고 

있으며, 실업률 이외의 

여타 변수를 추정에 이용

할 뿐 아니라 모형설정오

류에 대해 자유로움

추정과정이 다른 방법에 

비해 복잡함

구조 VAR모형

(외환위기 더미)

외환위기의 영향을 모형

내에서 반영하는 데 한계

가 있음

<표 6>  자연실업률 추정방법 비교

을 기준으로 할 때, HP필터와 단일변수 비관측인자모형이 다른 방법에 

비해 우위를 지닌다고 할 수 있다. 하지만 HP필터나 단일변수 비관측인

자모형은 단순 시계열방법으로서 경제이론에 기반을 두지 않는다는 단

점이 있다. 
추정결과의 불확실성이라는 측면에서는 다변수 비관측인자모형이 

다른 방법에 비해 우위를 지닌다고 평가된다. 단일변수 비관측인자모

형은 외환위기 등 자연실업률의 변동이 큰 기간에서 다변수 비관측인
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자모형에 비해 신뢰구간이 크게 확대되는 모습을 나타냈으며, 구조 

VAR모형의 경우 시간이 지남에 따라 신뢰구간이 확대되는 특성을 지

니고 있다. 한편 다변수 비관측인자모형과 구조 VAR모형을 대상으로 

분석한 결과 두 방법 모두 추정기간의 변화에 대해 안정적인 것으로 나

타났다.
이론적인 측면에서 살펴보면 다변수 비관측인자모형이나 구조 VAR

모형 등 경제이론에 기반을 둔 추정방법들이 단순 시계열방법에 비하여 

자의성이 적고, 추정결과의 정확도를 평가하기 용이하다는 점에서 상대

적으로 나은 방법이라 할 수 있다. 그러나 추정결과의 정확도라는 측면

에서 구조 VAR모형에 비해 장점을 지니는 것으로 평가되는 다변수 비

관측모형도 추정결과가 모형설정오류에 민감하다는 단점을 갖고 있다. 
한편 실증적인 추정결과의 측면도 고려하면 추정된 자연실업률이 평

활한 시계열이라는 점에서 단순 시계열방법도 나름대로의 장점을 지니

고 있다고 평가된다. 
따라서 특정방법에 의한 추정결과에 의존하기보다는 여러 추정방법

에 의한 추정결과에서 공통적으로 발견되는 부분에 기반을 두고 자연실

업률을 추론하는 것이 바람직하다고 사료된다.
<표 7>에 제시된 추정결과를 살펴보면, 추정방법에 따라 다소 차이

가 있으나 자연실업률은 1979:Ⅰ～1987:Ⅳ 기간 동안 평균 3.7～4.0% 수
준으로 실제실업률을 다소 하회하였던 것으로 추정되며, 1988:Ⅰ～1997:
Ⅳ 기간 동안에는 평균 2.6～3.2% 수준으로 실제실업률보다 다소 높은 

수준을 유지하였던 것으로 추정된다. 또한 자연실업률은 외환위기를 거

치며 4.0～5.3% 수준까지 상승하였다가 이후 하락하는 추세를 지속하고 

있으나, 최근에는 하락추세가 완만해진 것으로 추정되며 아직도 외환위

기 이전의 기간(1988:Ⅰ～1997:Ⅳ)에 비하면 다소 높은 수준을 기록하고 

있는 것으로 나타났다.
한편 추정된 실업률 갭이 경기순환에 상응하여 변동하고 있다는 점

에서 노동시장의 상태를 경기순환적인 측면에서 파악하는 데 유용한 지

표로 사용될 수 있을 것으로 사료되며, 대부분의 추정결과는 최근에 실

제실업률이 자연실업률에 근접해 있으나 실업률 갭이 점차 상승하고 있

을 가능성을 제시하고 있다. 이는 최근 비교적 높은 수준에 머무르고 있
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1979～
87

1988～
97

1998～
2003

1998년 이후 

최고치
2002 2003

실제실업률 4.1 2.5 4.7 8.2 3.1 3.3

HP필터

단일변수 비관측인자모형

4.0
3.8

2.8
3.2

4.2
3.8

4.8
4.0

3.6
3.7

3.2
3.7

다변수 비관측인자모형 3.7 2.9 4.1 5.3 3.5 3.1

구조 VAR모형

(외환위기 더미)
3.9 2.6 3.6 4.2 3.2 3.3

<표 7>  자연실업률 추정결과 비교

   

는 실업률이 외환위기 이후 자연실업률의 상승이라는 구조적 변화와 경

기침체라는 순환적인 요인에 함께 영향 받고 있을 가능성을 시사한다.
본 논문에서는 자연실업률의 추정방법을 검토하는 데 중점을 둠으로

써 한국의 자연실업률이 실제로 어떠한 요인에 의해 변화하였는지를 경

제이론과 실증적인 측면에서 분석하지 못하였다. 이에 대해서는 향후 

연구에서 상세히 다루고자 한다. 또한 외환위기 기간 동안 실업률 및 여

타 거시경제변수의 구조변화에 대한 보다 엄밀한 연구도 필요할 것으로 

사료된다.
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＊본 연구는 특허청에서 발주한 ｢지식재산이 경제발전에 미치는 영향에 대한 연구: 

특허 관련 자료를 이용한 실증분석을 중심으로｣라는 용역을 수행하는 과정에서 

필자가 집필하였던 부분을 보완․발전시킨 것이다. 본 연구의 진행과정에서 많은 

도움을 주었던 박창균, 최용석 박사에게 심심한 감사를 표하고자 한다. 또한 

건설적 제안을 해주신 두 분 익명의 논평자께 감사를 드리며, 아울러 본 연구를 

위한 자료정리에 많은 도움을 준 이상무 연구원, 편집과정에서 많은 도움을 준 

김현애 연구행정원께도 감사를 드린다. 이러한 수많은 도움에도 불구하고 여전히 

본고에 남아 있는 오류는 전적으로 필자의 책임임을 밝힌다.
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Economists have long been involved in various studies, theoretical and empirical, 
on the economic gains from innovative activities and as their outcome, intellectual 
properties. In Korea, however, research in this field has experienced rather slow 
progress, partly due to the lack of data availability and the awareness of its importance. 

This study attempts to measure the economic impact of patents on market value of 
firms from a microeconomic point of view. Analyses are performed to examine the 
ex-ante market valuation of patent acquisition activities by investigating the effect of 
patent acquisitions on daily stock prices as well as on annual market values. The study 
on the effect of a disclosure of granted patents on daily stock prices reveals that the 
economic value of a firm's patent acquisition is fairly high. The study on listed firms 
also reveals that a firm's patent registration stock has a positive and statistically 
significant effect on its year-end market value. 

Therefore, it can be concluded that the analysis performed in this study supports 
the validity of Korea's current patent system. The result, however, does not guarantee 
the optimality of current system. Studies on various aspects of intellectual property 
should follow to shape the system into a socially optimal one. 

.............................................................................................................................................

연구개발활동, 그리고 그 성과물인 지적재산이 가져오는 경제적 효과는 

오래전부터 경제학자들에게 매력적인 연구분야로 인식되어 왔다. 그러나 우

리나라의 경우에는 가용 자료의 부족 등의 이유로 이 분야의 연구가 그다지 

활발히 이루어지지 못하였다. 

이러한 문제인식하에 본 연구는 지적재산의 대표적 형태라고 할 수 있는 

‘특허’가 우리나라 상장기업들의 시장가치에 미친 영향을 분석해보고자 시도

하였으며, 가능한 한 다양한 각도에서 문제에 접근하기 위하여 사건연구와 패

널분석의 두 가지 분석기법을 병행하였다. 먼저, 특허취득 공시에 대한 일별 

주가의 반응을 사건연구기법을 통해 분석한 결과, 기업의 특허취득이 가지는 

경제적 가치가 상당히 높은 것으로 파악되었다. 특허공시가 시장에 유의한 주

가상승 신호를 주는 것으로 파악되었으며, 이러한 효과는 비교적 오랜 기간에 

걸쳐서 유지되는 것으로 나타났다. 또한 증권거래소 상장기업들의 연간 패널

자료를 토대로 분석한 결과 역시 특허취득이 누적적으로 기업의 시장가치에 

유의하고 긍정적인 영향을 미치는 것으로 나타났다.    

본 연구에서 행해진 분석들은 우리나라의 특허제도가 가지는 유효성을 

지지하는 결과로 해석할 수 있다. 그러나 이러한 연구결과가 현행 특허제도의 

최적성을 지지하는 것은 아니며, 특허제도가 경제에 미치는 파급효과를 극대

화하기 위해서는 추후 보다 심도 깊은 경제학적 분석들이 활발히 이루어져야 

할 것이다. 

ABSTRACT
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Ⅰ. 서  론

혁신 관련 업무에 종사하는 정책 관계자들은 혁신활동이 경제적 성

과에 미친 영향에 대해서 지속적인 관심을 표명해 왔다. 이러한 관심을 

반영하여, 경제학 분야에서도 혁신활동의 가치 혹은 경제적 성과에 대

하여 다양한 연구가 수행되어 온 바 있다. 이 중에서도 상당수의 연구는 

연구개발과 특허의 영향을 분석대상으로 삼고 있다. 우리나라의 경우에

도 R&D 활동과 그 경제적 성과에 대한 연구는 상당부분 진척이 이루어

져 왔으나, R&D의 결과물 또는 지적재산(intellectual property)으로서의 

특허(patent)가 경제에 미치는 영향에 대한 연구는 관련 데이터 확보의 

어려움 등으로 인하여 적어도 현재까지는 큰 진전을 보지 못하였다고 

할 수 있다.1)

그렇다면 특허와 같은 지적재산의 가치를 결정하는 작업이 가지는 

중요성은 무엇인가? Griliches(1990)의 정의에 따르면, 특허란 공인 정부

기관이 특정 장치․기구 혹은 프로세스에 대하여 법에 명기된 기간 동

안 생산이나 사용에 있어서 배타적 권리를 부여하였음을 보여주는 서류

이다.2) 특허제도의 시행을 통해서 달성하고자 하는 목적은 발명가에게 

한시적 독점권을 부여하고, 이 품목의 생산 혹은 신규 프로세스의 운용

에 필요한 정보들을 조기에 공개하도록 강제함으로써, 발명 및 기술발

전을 장려하려는 데 있다. 정책입안자들은 기술발전을 촉진시키고, 이를 

통해 경제의 성장을 도모하기 위한 최적의 지적재산권 정책을 입안하고 

수행하고자 노력할 것이며, 이 과정에서 지적재산권과 관련된 다양한 

과학적 혹은 수량적 증거를 필요로 하게 된다. 기업이나 투자자들 역시 

기업의 ‘공정한’ 가치－효율적인 자본시장이 시장에서 거래되고 있는 

  1) 우리나라에서 연구개발활동의 경제적 성과에 관하여 이루어진 최근의 연구에 대해

서는 서중해(2002)를 참조할 수 있을 것이다.
  2) 원문은 다음과 같다. “A patent is a document, issued by an authorized governmental 

agency, granting the right to exclude anyone else from the production or use of a specific 
new device, apparatus, or process for a stated number of years.”
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주식에 대하여 부여하는 근본적인 가치－를 결정하기 위하여 이러한 무

형자산에 대한 나름대로의 잣대를 필요로 한다. 
사실 지적재산권의 존재로 인하여 유발된 경제구조변화의 특성을 연

구하는 것은 경제학의 관점에서도 매우 흥미로운 작업이라 할 수 있다. 
예를 들어, 기업이 다량의 지적재산권을 보유하고 있다는 사실만으로도 

해당 기업의 주가나 이윤이 높게 나타나는지, 아니면 주가나 이윤이 높

은 이유가 그들의 생산성이 높기 때문인지, 지적재산권이 임금이나 고

용에 미치는 영향은 무엇인지 하는 부류의 문제들은 경제학자들의 흥미

를 유발시키는 주제들이 아닐 수 없다. 
지적재산이 경제적 성과에 미친 영향과 관련한 다양한 연구 가운데

에서도 타 분야에 비하여 보다 많은 주목을 받아온 부분은 지적재산권

의 획득과 주가 혹은 기업의 시장가치 간의 관계에 관한 분석이었다. 
현대 시장경제에 있어서는 재화의 경우 (효율적인) 시장가격으로부

터 그 경제적 가치를 추론할 수 있겠으나, 특허와 같은 무형자산의 경우

에는 시장에서 거래가 이루어지는 경우가 매우 제한적이므로 이러한 방

법을 원용하기에는 어려움이 따른다. 따라서 혁신활동을 통하여 구축한 

무형자산의 가치를 결정하기 위해서 가장 널리 사용되는 것이 바로 시

장에서 거래되는 주식의 가격으로부터 그 가치를 추론해내는 작업이다. 
주식의 가격 혹은 기업의 시장가치는 기업의 유형 및 무형자산으로

부터 창출될 수 있는 향후 기대수익의 흐름에 대한 예상을 기반으로 하

여, 시장에서 활동하는 거래 주체들 간의 상호작용을 통해 결정된다. 
Hall(2000)은 효율적 자본시장하에서 기업의 시장가치를 “미래의 배당흐

름에 대한 할인현재가치(present discounted value)를 반영하는, 기업성과

의 미래지향적 예측지표(forward looking indicator)”라고 정의하고 있다. 
따라서 유․무형자산에 대한 투자는 적어도 평균적으로는 기업이 창출

할 수 있는 수익의 증가를 가져오고, 이는 결국 기업가치를 증가시키는 

효과를 가질 것으로 기대할 수 있다.
금융시장에서 평가한 기업가치지표를 통하여 측정된 기업의 성과는 

무엇보다 예측 혹은 전망에 기반을 두고 있다－즉, 기업이 장차 잠재적

으로 실현할 수 있는 이익에 대한 시장의 견해를 반영하고 있다－는 측

면에서 그 장점을 찾을 수 있다. 이러한 미래지향성이야말로 기업가치
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지표를 통한 성과측정 연구가 기타 비용이나 생산성 관점의 연구와 가

장 크게 차별되는 점이다.  
결국 미래의 배당수입에 대해서 투자자들이 지니고 있는 예측은 해

당 기업이 보유한 유형 및 무형자산 저량의 함수일 것이다. 특허는 이러

한 무형자산의 한 가지로, 주어진 기간(우리나라의 경우 20년) 동안 정

부로부터 부여된 독점권을 나타내며, 그 목적은 명시적으로 발명과 혁

신을 촉진하기 위하여 독점이윤을 보장해주는 한편 그 내용의 공개를 

통해 산업 전반에 걸쳐서도 추가적 혁신의 발판을 제공하는 데 있다. 따
라서 특허에 대한 통계량은 기업의 지적재산 저량에 대한 대리변수

(proxy variable)로 사용될 수 있을 뿐 아니라, 특허와 기업의 시장가치 

간의 연결고리에 대한 연구는 결국 현행 특허체계의 유효성에 대한 부

분적인 평가작업이라고 보아도 큰 무리가 없을 것이다. 
이러한 이유로 본 연구는 지적재산권을 보호해주는 제도적 장치인 

특허가 기업의 시장가치에 미치는 영향에 분석의 초점을 맞추었으며, 
가능한 한 다양한 각도에서 문제에 접근하기 위하여 사건연구(event 
study)와 패널분석의 두 가지 분석기법을 병행하였다. 

Ⅱ장에서는 먼저 사건연구기법과 일별 주가자료를 이용하여 특허취

득에 대한 공시가 기업의 주가에 미치는 영향을 살펴봄으로써 특허에 

대한 시장의 즉각적 반응을 분석해보았다. 사건연구는 특정 사건이 기

업의 가치에 미치는 영향을 측정하는 방법으로서, 합리적인 시장에서는 

개별 사건의 효과가 주식의 가격에 즉각적으로 반영될 것이라는 가정을 

전제로 이루어지게 된다. 따라서 사건연구는 (가능한 한) 여타 요인들의 

간섭을 배제할 수 있는 비교적 단기간에 걸친 분석에 유효한 방법이며, 
본 분석에서는 이를 통해 개별 특허취득이 주가에 영향을 미치는가의 

여부를 평균적으로 보여줄 수 있을 뿐이다. 
그러나 개별 특허가 단기적으로 시장에서 받는 평가와는 별개로 장

기간에 걸친 연구개발과 특허의 취득을 통해 축적된 지적재산의 저량이 

기업의 가치에 누적적․장기적으로 가져올 수 있는 효과는 이러한 사건

연구기법을 통해서는 다루어질 수 없는 부분이다. 따라서 Ⅲ장에서는 

연도별 재무자료, 주가 및 특허등록자료를 이용하여 구성된 패널데이터

를 바탕으로 특허가 기업의 시장가치에 미치는 영향을 보다 장기적인 



68  KDI 政策硏究 / 2004. Ⅱ

관점에서 측정해보고자 시도하였다.  
끝으로 Ⅳ장에서는 분석결과들을 정리하고, 정책적 시사점을 도출하

였으며, 향후의 추가적 연구방향을 제시하였다.   

Ⅱ. 특허공시가 기업의 시장가치에 미치는 영향

그동안 신문 지상 혹은 증권거래소 등의 발표를 통하여 특허취득 공

시 이후 주가가 상승했다는 주장이 종종 제기되곤 하였지만, 실증적 분

석을 통하여 이러한 주가 상승 중 특허취득 공시와 직접적으로 연관되

는 부분에 대한 분리를 시도한 경우는 흔하지 않은 것으로 파악된다.
우리나라의 경우, 김민조․정형찬(1995)이 특허‘출원’ 공시가 주식가

치에 어떠한 영향을 미치는가를 실증적으로 분석한 바 있다. 이들은 

1989년부터 1994년까지의 기간 동안 특허출원에 대한 공시를 실시한 상

장기업 중 47개 기업을 대상으로 각 기업의 최초 공시만을 포함하는 표

본을 사용하여 특허공시의 가치효과를 분석하였다. 이 분석을 통하여 

특허출원 공시의 경우, 공시일을 기준으로 이전 30일과 이후 10일간의 

누적 초과수익률이 약 6.05%에 달하며 또한 통계적으로 유의하다는 결

론을 도출하고 있다. 
그러나, 서중해(2002)에서 보이는 바와 같이, 외환위기를 기점으로 

우리나라 민간기업의 연구개발활동 구조에 상당한 변화가 발생하였고,  
특허출원 및 등록에 있어서 1997년과 1998년을 경계로 큰 폭의 증가가 

발생한 바 있다. 아울러 주식시장 자체도 시장개방도가 높아지고 인터

넷 등을 통한 정보의 개방성이 확대되면서 정보운용 및 그 판단의 효율

성이 진작되었을 것으로 판단된다.
본장에서는 증권거래소의 공시를 통하여 시장에 전달된 기업의 특허

취득 뉴스가 기업의 주가에 영향을 미치는가의 여부, 즉 시장이 특허취

득 사실을 기업의 가치에 영향을 미치는 요인으로 보고 있는가의 여부

를 실증적으로 분석하고자 한다. 이를 위하여 특허취득 공시와 일별 주

가수익률 자료를 바탕으로 사건연구기법을 활용한 분석을 시도하였다.3) 
아래에서는 먼저 분석에 사용된 사건연구 방법론 및 표본에 대하여 
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간략히 설명한 뒤, 이러한 분석으로부터 도출된 결과를 요약한다.4)

1. 연구방법

사건연구는 금융시장 데이터를 사용하여 특정 사건이 기업가치에 미

치는 영향을 계량 혹은 평가하는 기법을 지칭한다. 시장이 합리적이라

는 전제하에서는, 한 사건이 기업의 가치에 미치는 영향이 주식가격에 

즉시 반영되게 된다. 따라서 상대적으로 단기간에 걸쳐 관측된 주식가

격을 사용하면 하나의 사건이 가지는 경제적 충격 내지는 효과를 측정

하기 위한 지표를 구성할 수 있다. 
특허취득에 대한 공시는 일반적으로 시장에 참여한 투자자들이 인지

하는 기업의 시장가치에 긍정적인 영향을 미치고, 따라서 공시 전후에 

해당기업의 주가는 시장의 통상적인 수익률을 넘어서는 양(+)의 반응을 

보이게 될 것으로 예상된다. 따라서 그 사실여부를 검증하기 위하여 아

래와 같은 귀무가설을 설정한다.

귀무가설(H0): 특허취득에 대한 공시는 수익률의 행태에 영향을 미치

지 않는다.

분석의 결과, 특허취득에 대한 공시가 수익률의 행태에 통계적으로 

유의한 영향을 미치는 것으로 드러나게 될 경우, 귀무가설은 기각되고, 
시장에서 특허취득에 대한 공시가 적어도 평균적인 관점에서는 주가에 

영향을 미치는 정보로 인식되고 있음을 확인할 수 있을 것이다.
특허취득에 대한 공시가 주가에 미치는 효과를 측정하기 위해서는 

공시일 전후의 총주가변화로부터 시장 전반의 상황에 따른 주가결정요

  3) 특허의 출원 혹은 특허내용의 공개 시점(출원 후 18개월)에서 주가수익률이 어느 정

도 영향을 받을 수 있는 가능성도 기대된다. 그러나 i) 특허와 관련한 거의 대부분의 

공시는 기업의 특허‘취득’ 사실에 관한 것이다. ii) 특허가 출원되더라도 해당 특허

의 가치에 있어서는 아직 불확실성이 남아 있다. 특허의 취득은 이러한 불확실성을 

해소하여, 시장에 해당 특허의 정확한 가치를 알리는 역할을 담당할 수 있다. 따라

서 본 연구는 특허취득사실에 대한 공시에 분석의 초점을 맞추고 있다. 
  4) MacKinlay(1997)는 경제학에서 사건연구가 어떤 경우에 어떠한 방식으로 활용될 수 

있는가를 상세히 설명하고 있다.
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인으로 인하여 유발된 주가변화를 분리하는 작업이 필요하다. 이때, 시
장 전반의 상황에 따른 주가변화를 정상수익(normal return)이라고 정의

하고, 정상수익을 초과 혹은 미달하여 특허취득에 대한 공시로 인하여 

발생한 주가의 변화 부분을 비정상수익(abnormal return 혹은 초과수익)
이라고 정의한다. 이러한 비정상수익의 분리작업을 위해서는 먼저 정상

수익을 추정하기 위한 정상성과모형(normal performance model)의 결정

이 선행되어야 한다. 
 이 비정상수익,  이 실제수익, 그리고   │ 이 정상수익을 

의미한다고 할 때, 기업  , 사건일 에 있어서의 비정상수익(abnormal 
return)은      │ 로 정의할 수 있다. 

본 분석에서는 정상수익에 영향을 미치는 요인으로 시장수익률만을 

고려하여 아래와 같이 1요소 시장모형(one factor market model)을 사용

한다.

         
     (1)

       ，     


 

위에서, 와 는 각기 주식 i와 시장 포트폴리오의 t기 수익률, 
는 교란항을 나타낸다.

식 (1)에 대하여 조건부기댓값을 취한 뒤, 실제의 관측치에서 차감하

여 비정상수익     
 

를 도출하고, 귀무가설하에서

비정상수익은 정규분포를 따른다고 가정한다. 비정상수익의 분산은 추

정기간에 포함된 표본의 크기가 충분히 클 경우 시장모형의 잔차항이 

가지는 분산과 동일하다고 가정할 수 있으므로 비정상수익의 분포는 

 ∼   


를 따를 것으로 정리할 수 있다.

이 경우, 누적 비정상수익    은    사이의 비정상수익

의 합으로 정의될 수 있는데, 귀무가설하에서 누적 비정상수익의 분포

는 아래와 같이 정의될 수 있다.5) 

  5) 비정상수익률의 경우는 통상적으로 사건 전일, 당일, 익일 등 사건발생과 매우 근접

한 시기에 있어서의 시장 반응을 살펴보는 데 사용되고, 누적 비정상수익률의 경우

는 주로 사건의 공식적 발생시점 이전에 향후 발생할 사건에 대하여 시장에서 점진

적인 학습이 이루어지는 모양이나 정도, 혹은 사건발생 후 해당 사건이 시장에 지속
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        ∼         


끝으로 개별 사건의 유효성 검증은 그다지 유용하지 않으므로 비정

상수익에 대하여 개별 사건기간과 전체 사건들에 대하여 합산 및 평균

을 도출하는 작업을 수행하고, 이에 대하여 그 유효성을 평가하게 된다. 
최종적으로 도출된 검정통계량 θ AR t

와 θ CAR( t 1, t 2)는 아래와 같이 나타

낼 수 있다. 

   


 

   
∼    

      
   

    
∼       

2. 표본의 선정 및 요약

본 연구에서는 증권거래소에 상장된 전체 기업 중 1997년 1월 1일부

터 2001년 11월 30일까지의 4년 11개월간에 걸쳐 특허의 취득에 대한 

공시가 이루어진 경우를 분석의 대상으로 삼고 있다. 보다 정확하게는 

개별 특허취득 공시 80일 전부터 21일 전까지의 주가자료를 활용하여 

정상성과모형을 추정하고, 이를 바탕으로 특허취득 공시 당일 및 전후 

20일씩에 걸친 총 41일간에 발생한 해당 주가의 비정상적 변화 여부를 

살펴보았다. 이를 통해 특허공시가 주가에 미치는 영향력 여부에 대한 

유의성을 검증해보고자 하였다.6)7)8)

적인 영향을 미치는가의 여부 등을 살펴보기 위하여 사용된다.
  6) 시장이 해당 사건에 대한 정보를 실제 공시보다 먼저 확보할 수도 있으므로, 이러한 

가능성을 조사하기 위하여 통상 사건이 공시되기 전의 기간도 분석대상기간에 포함

한다.
  7) 특허취득이 장 종료 후 공시된 경우에는 그 다음 개장일을 특허취득 공시가 발생한 

날(t=0)로 정의하기로 한다.
  8) 분석대상기간의 결정은 다분히 자의적인 것이지만, 일별 자료를 사용하는 경우에는 

사건발생 전후 각 10~30일 정도, 총 20~60일 정도의 기간이 사용되는 것이 통례이

다. 본 연구에서도 다양한 기간을 대상으로 분석을 수행해 보았으나, 결과에 큰 차
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먼저 1997년 1월 1일부터 2001년 11월 30일까지의 기업 특허취득 공

시자료를 증권거래소의 전자공시시스템을 통하여 입수하였다. 개별 기

업의 일별 주가수익률, 시장수익률은 증권연구원에서 작성한 수정주가

자료를 이용하였다. 이렇게 작성된 전체 자료 중 최종적으로 분석에 포

함될 대상 공시들을 아래와 같은 기준을 적용하여 선별해 내었다.

1) 특허취득 공시가 1997년 1월 1일부터 2001년 11월 30일까지의 

기간 내에 이루어져야 한다.
2) 하루에 두 가지 이상의 특허에 대한 취득 공시를 낸 경우는 제

외한다.9)

3) 거래정지조치를 당하여 추정기간(estimation window)과 분석대상

기간(event window)에 수익률에 대한 결측치가 발생하는 경우는 

제외한다.
4) 바로 전 특허취득 공시의 분석대상기간과 당해 특허취득 공시의 

추정기간이 겹치는 경우가 발생할 경우 당해 공시는 제외한다.10)

5) 특허등록증이 수령되기 이전에 이미 취득 사실에 대한 공시가 

이루어졌던 경우에는 해당 특허취득 공시를 제외한다.
6) 복수의 상장사가 합작으로 등록한 특허의 경우는 해당 특허취득 

공시를 제외한다.
7) 추정기간 및 분석대상기간 중 유무상증자나 배당이 이루어졌던 

경우는 제외한다.

이러한 과정을 통하여 최종적으로 103개의 표본을 확정지었다. 부록

이가 발생하지는 않았기에 대표적으로 전후 각 20일씩을 분석대상기간으로 한 결과

만을 보고하였다.
  9) 본 연구의 목적이 단순히 특허공시 자체가 가지는 의미를 살펴보고자 함이 아니라 

특허공시가 주가에 미친 영향을 통하여 특허의 가치에 대한 시장의 인식을 가늠해

보고자 함에 있으므로, 다수의 특허가 주가에 미치는 추가적 영향을 제어할 수 없는 

상태에서는 이러한 표본은 제외하는 것이 바람직한 것으로 판단된다.
 10) 물론 추정을 수행하는 과정에서 주가에 영향을 미치는 모든 사건을 배제할 수는 없

으나, 적어도 특허의 취득과 관련된 이전 공시가 당해 공시의 비정상수익을 추정하

는 데 영향을 미치지는 않도록 제어할 필요성이 존재한다고 판단된다. 이는 기준 7)
에서 유무상증자나 배당이 영향을 미쳤을 가능성이 있는 사건을 제외하는 것과 같

은 맥락에서 취해진 조치로서, 정상수익 및 비정상수익을 추정하는 데 있어서 증자, 
배당, 타 특허공시와 같은 특별한 사건이 개입되는 것을 배제하기 위한 조치이다.
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의 <부표 1>과 <부표 2>는 최종적으로 선정된 전체 표본에 대한 기초적 

통계자료를 보여주고 있다. <부표 1>에 나타나 있는 바와 같이 사건연

구(event study)에 활용된 표본의 경우, 총 20개의 업종에 상대적으로 고

르게 분포되어 있지만, 의약업종이 총 43건으로 총표본수의 약 42%를 

차지하고 있으며, 다음으로는 비금속광물의 경우가 전체 표본의 약 

9.7%를 차지하고 있는 것으로 나타나고 있다.11)  
<부표 2>는 최종적으로 선정된 103개의 특허취득 공시 사건을 전후

한 해당 주가수익률 및 시장수익률 표본의 특성을 요약하고 있다. 개별 

주가수익률의 경우, 사용된 수익률이 수정 수익률이지만, 유무상 증자 

및 배당이 추정 및 분석기간에 포함된 경우는 표본에서 제외하였기 때

문에 일중 가격제한폭 수익률인 0.15를 넘어서는 경우는 포함되어 있지 

않음을 알 수 있다.

3. 분석 결과

<표 1>은 103개의 특허공시에 대한 평균 일별 비정상수익률 및 평균 

누적 비정상수익률과 함께 일별 비정상수익률의 검증통계량 θ-값을 보

여주고 있다. 이에 따르면 특허취득에 대한 주식시장에서의 공시는 평

균적으로 주식 수익률에 긍정적이고 유의한 영향을 미치는 사건인 것으

로 나타나고 있다. 특히 공시 전날과 공시 당일의 비정상수익률은 각각 

1.35%와 2.54%로 양자 모두 1% 수준에서 통계적으로 유의한 것으로 나

타났다.
[그림 1]은 이러한 일별 평균 비정상수익률과 일별 평균 누적 비정상

수익률을 일자별로 보여주고 있다. 특허취득 공시가 이루어진 날(t=0)을 

기준으로 공시 직전일과 당일에 비정상수익률이 크게 상승한 것을 확인

할 수 있다. 또한 이를 통해 급격히 상승한 누적 비정상수익률은 분석대

상기간 전반에 걸쳐 그 수준을 유지하고 있는 것을 확인할 수 있다. 
<표 2>는 실제로 상이한 기간별 평균 누적 비정상수익률과 각각의 

 11) 표본 선정 이전의 모분포(복수 특허가 동일 날짜에 공시된 경우는 개별 특허를 하나

의 사건으로 정의)의 경우에는 의약업종이 총 485건의 공시 중 264건으로 그 비중이 

54%를 넘어서고 있으며, 비금속광물은 4.7%에 그치고 있다.
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<표 1>  특허취득 공시일 전후의 일별 평균 비정상수익률 및 

평균 누적 비정상수익률

일 자 비정상수익률  누적 비정상수익률 

-20 0.00934 2.37413** 0.00934 0.37078 
-19 0.00098 0.24971 0.01033 0.40977 
-18 -0.00226 -0.57313 0.00807 0.32027 
-17 0.00597 1.51580 0.01404 0.55699 
-16 0.00037 0.09485 0.01441 0.57181 
-15 -0.00401 -1.01977 0.01040 0.41255 
-14 0.00254 0.64461 0.01293 0.51322 
-13 0.00370 0.93995 0.01663 0.66001 
-12 0.00752 1.91156* 0.02416 0.95855 
-11 0.00076 0.19406 0.02492 0.98886 
-10 0.00119 0.30241 0.02611 1.03608 
-9 0.00267 0.67890 0.02878 1.14211 
-8 -0.00809 -2.05601** 0.02069 0.82102 
-7 0.00236 0.59972 0.02305 0.91468 
-6 -0.00397 -1.00788 0.01908 0.75727 
-5 0.00149 0.37790 0.02057 0.81629 
-4 -0.00141 -0.35888 0.01916 0.76024 
-3 -0.00259 -0.65918 0.01656 0.65730 
-2 0.00170 0.43070 0.01826 0.72456 
-1 0.01347 3.42249*** 0.03173 1.25906
0 0.02544 6.46497*** 0.05717 2.26872** 
1 -0.00637 -1.61930 0.05080 2.01583**
2 0.00036 0.09221 0.05116 2.03023** 
3 -0.00467 -1.18562 0.04650 1.84507* 
4 0.00075 0.19046 0.04725 1.87481* 
5 0.00064 0.16233 0.04789 1.90017* 
6 -0.00036 -0.09137 0.04753 1.88590* 
7 -0.00098 -0.24808 0.04655 1.84715* 
8 -0.00760 -1.93036* 0.03895 1.54568 
9 -0.00015 -0.03683 0.03881 1.53993 

10 0.00486 1.23577 0.04367 1.73292* 
11 -0.00044 -0.11073 0.04324 1.71563* 
12 -0.00706 -1.79315* 0.03618 1.43559 
13 -0.00118 -0.29920 0.03500 1.38886 
14 0.00337 0.85679 0.03837 1.52267 
15 0.00701 1.78124* 0.04538 1.80085* 
16 -0.00211 -0.53537 0.04328 1.71724* 
17 0.00341 0.86695 0.04669 1.85264* 
18 0.00420 1.06740 0.05089 2.01934** 
19 -0.00278 -0.70554 0.04811 1.90915* 
20 0.00161 0.40920 0.04972 1.97306**

  주: *: 10% 수준에서 통계적으로 유의함(양측검정).
**: 5% 수준에서 통계적으로 유의함(양측검정).
***: 1% 수준에서 통계적으로 유의함(양측검정).
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<표 2>  특허취득 공시일 전후의 평균 누적 비정상수익률

[-20, -2] [-20, 0] [-20, 3] [-20, 5] [-20, 10] [-20, 20]

평균 누적

비정상수익률
0.01826 0.05717 0.04650 0.04789 0.04367 0.04972 

값 0.72456 2.26872** 1.84507* 1.90017* 1.73292* 1.97306**

   [그림 1]  특허취득 공시일 전후의 평균 비정상수익률(AR) 및 

             평균 누적 비정상수익률(CAR)
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  주: *: 10% 수준에서 통계적으로 유의함(양측검정).
**: 5% 수준에서 통계적으로 유의함(양측검정).
***: 1% 수준에서 통계적으로 유의함(양측검정).

검증통계량 θ-값을 보여주고 있다. 공시 20일 이전부터 이틀 전, 즉 

[-20, -2]의 기간 동안 발생한 평균 누적 비정상수익률은 유의하지 않은 

것으로 나타나고 있다. 그러나 [-20, 0], [-20, 3], [-20, 5], [-20, 10], [-20, 
20] 등의 평균 누적 비정상수익률은 모두 적어도 5% 수준에서는 통계적

으로 유의한 것으로 나타나고 있다. 
특히 [-20, 10], [-20, 20]과 같이 상당한 기간에 걸쳐서도 이러한 평균 
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누적 비정상수익률이 통계적으로 유의한 것으로 나타난 점은 특허공시

의 효과가 희석되지 않고 상당기간 유의성을 지속한다는 것을 의미한

다. 우리나라와 같이 변동성이 큰 시장에서 분석대상기간이 길어질 경

우, 설명할 수 없는 여타 요인들에 의한 교란이 커지므로 공시와 같은 

사건이 가지는 효과가 상당 부분 희석되는 경향이 있음을 고려할 때 이

는 매우 큰 의미를 가진다. 
서론에서 언급한 바와 같이 시장이 효율적이라는 가정하에서는 시장

이 개별 특허가 가지는 가치에 대해서 정확한 판단을 내리고 있으며, 개
별 특허가 가지는 시장가치의 직접적 증대규모가 이러한 일별 수익률의 

증가를 통하여 반영되고 있다고 볼 수 있을 것이다. 따라서 우리나라의 

주식시장은 적어도 명시적으로 시장을 통하여 공시된 특허에 대해서는  

시장가치 증대효과를 인정하고 있다고 결론지을 수 있을 것이다.

Ⅲ. 특허가 기업의 시장가치에 미치는 영향

앞 장에서는 사건연구기법과 일별 주가자료를 이용하여 특허취득 공

시에 대한 시장의 즉각적 반응을 분석해보았다. 사건연구는 합리적 시

장 가설하에서 여타 요인들의 간섭을 배제할 수 있는 비교적 단기간에 

걸친 분석에 있어서만 유효한 방법이다. 분석기간이 길어지게 되면, 다
른 요인들의 영향을 배제할 수 없게 되고, 이에 따라 사건연구 분석의 

유의성이 급격히 떨어지게 된다. 따라서 연구개발과 특허의 취득을 통

해 축적된 지적재산의 저량이 기업의 가치에 누적적․장기적으로 가져

올 수 있는 효과는 이러한 사건연구기법을 통해서는 다루어질 수 없는 

부분이다. 
따라서 본장에서는 연도별 재무자료, 주가 및 특허등록자료를 이용

하여 구성된 패널데이터를 바탕으로 특허가 기업의 시장가치에 미치는 

영향을 보다 장기적인 관점에서 측정해보고자 시도하였다.  
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1. 기존 연구

우리나라의 경우 특허와 기업의 시장가치 간의 관계를 대상으로 한 

연구는 연구개발투자비와 기업의 시장가치에 대한 연구에 비하여 제한

적으로 이루어졌다. 가장 주된 이유는 특허에 대한 기업 차원의 데이터

베이스를 구성하기 어렵기 때문일 것이다. 
그럼에도 불구하고, 특허는 연구개발투자비가 설명하지 못하는 또 

다른 정보, 이를테면 연구개발투자의 ‘성공’과 같은 사항에 대한 정보를 

제공해주므로 기업의 혁신활동에 대한 본격적인 분석을 위해서는 이 분

야에 대한 연구가 필수적이라 할 수 있다.
특허와 관련된 실증분석을 수행함에 있어 염두에 두어야 할 점은 특

허의 출원이나 등록과 관련된 변수들이 통상 확률변수(random variable)
로 구분된다는 것이다. 이처럼 특허가 확률변수로 취급되는 것은 다양

한 요인에 기인한다. 첫째, Pakes and Griliches(1980)에서 지적된 바와 같

이, R&D 과정을 통한 성공적 산출물의 발생여부 및 그 발생 타이밍, 그
리고 이러한 산출물에 대하여 특허를 신청할지의 여부 및 신청 타이밍, 
그리고 주어진 특허정책과 그에 따른 제약요건하에서의 특허취득 여부 

및 타이밍에 있어 많은 임의성이 존재한다. 둘째, 등록된 특허에 내재된 

기술혁신의 가치는 매우 불균형적으로 분포되어 있다고 알려져 있다. 
다시 말해, 소수의 특허는 매우 높은 경제적 가치를 지니는 반면, 다수

의 특허는 경제적인 측면에서 매우 낮은 가치를 지니고 있어, 특허별로  

경제적 가치가 크게 다르다는 의미이다. 따라서 특정 기업이 보유한 특

허의 개수 자체는 이들 특허의 가치를 효과적으로 나타내지 못한다고 

볼 수도 있다. 이러한 맥락에서 경제학자들은 혁신을 측정하기 위하여 

단순한 특허개수 외에도 특허에 기반한 다양한 측정단위(patent-based 
measures)를 개발․사용하여 왔다. 특허의 인용(citation)빈도로 가중치

를 주어 도출한 개수(Trajtenberg[1990]), 등록갱신 연수(Pakes[1986], 
Schankerman and Pakes[1986]), 특허 그룹의 규모(특허가 출원된 국가의 

개수, Putnam[1996]), 그리고 청구항의 개수 등이 그 예이다.12) 

 12) 우리나라의 경우, 특허인용(patent citation)에 대한 보고가 제도화되어 있지 않고, 등



78  KDI 政策硏究 / 2004. Ⅱ

<표 3>  기업가치와 특허 및 연구개발 간의 관계에 대한 기존 연구결과

연구자
대상

국가

분석

기간
R&D* R&D 저량* 특허*

Griliches(1981) 미국 1968～74 1.0-2.0 0.08～0.25

Ben-Zion(1984) 미국 1969～76
3.4

(0.5)
0.065

(0.055)

Connolly et al. 
(1986)

미국 1977
7.0

(0.8)
4.4

(0.6)

Connolly and 
Hirschey(1988)

미국 1977
5.6

(0.6)
5.7

(0.5)

Connolly and 
Hirschey(1990)

미국 1977
5.7

(0.7)
5.7

(0.5)

Megna and Klock 
(1993)

미국

(반도체)
1977～90

0.82
(0.2)

0.38
(0.2)

Blundell et al.(1999) 영국 1972～82
1.93

(0.93)

Hirschey et al.
(2001)

미국 1989～95
1.7

(0.5)
0.20

(0.06)
3.30

(0.65)

Bosworth and 
Rogers(2001)

호주 1996 0.772～1.42 6.13~6.71

Toivanen et al. 
(2002)

영국 1989～95
3.525

(0.093)
-0.333
(0.051)

  주: *: 계수. ( ) 안은 추정치 표준편차.
자료: Hall(2000)에서 인용, 수정 및 신규 내용 첨부.

<표 3>은 특허와 시장가치 간의 관계를 분석한 기존의 연구결과들에 

대한 요약을 제공하고 있다. 아래에서는 관련된 일부 연구들에 대하여 

간략히 정리해보도록 한다. 
특허와 기업의 시장가치 간의 관계에 대한 실증적 분석에서 가장 많

록갱신에 대한 자료도 별도로 관리되고 있지 않은 상황이다. 따라서 본 연구에서는 

단순한 특허값을 사용하는 외에 청구항의 개수로 가중치를 구하는 방식만을 추가적

으로 시도할 수 있었다.
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이 인용되고 있는 Griliches(1981)의 경우, 연구개발투자 및 특허(출원)의 

시차변수를 이용하여 초과(surprise) R&D 및 특허를 도출하고, 이들이 

시장가치에 미치는 영향을 분석하였다. 분석의 결과, 연구개발에 대한 1
달러의 투자가 (특허를 통한 효과 외에도) 장기적으로 기업의 시장가치

에 2달러의 상승효과를 가져오고, 성공적 특허의 경우 약 20만달러의 가

치가 있는 것으로 나타났다. 
이와는 달리 Ben-Zion(1984)은 1969~76년에 걸쳐 93개 기업을 대상으

로 연구를 수행한 결과, 산업별로 집계된 특허수가 개별 기업의 시장가

치에 유의한 양의 효과를 가져오는 반면, 기업 자신의 특허가 가지는 영

향력은 미미하게 나타남을 보이고 있다. Megna and Clock(1993)은 무형

자산의 전략적 중요성이 특히 높은 것으로 인식되고 있는 반도체산업을 

중심으로 무형자산의 영향력을 평가하였다. 연구개발투자와 특허가 기

업의 시장가치에 대해서 유의한 설명변수로서 작용함을 보였으나, 
Ben-Zion(1984)과는 달리 경쟁기업의 무형자산 저량이 기업의 시장가치

에 유의한 음(-)의 효과를 가지는 것으로 보고하고 있다. 
Connolly and Hirshey(1988)는 Fortune 500대 기업의 경우, 예상치 못

했던 특허 한 단위의 증가가 5백만달러 정도의 기업가치 상승효과를 가

져옴을 보였다. 이들은 기본적으로 특허 통계가 시장가치에 영향을 미

치는 경로는 정상적 특허 수준을 초과(surprising)하는 경우에 국한된다

고 가정하고 있다. 
Bosworth et al.(2000)은 Tobin's Q를 이용한 시장가치 방정식을 영국

의 기업 패널자료를 사용하여 추정한 결과 개별 기업의 고정효과를 통

제한 뒤 나타나는 시장가치와 무형자산 사이의 관계는 매우 약하게 나

타나는 반면, 개별 기업의 고정효과 변화와 특허저량은 상호 간에 유의

한 정의 관계를 가짐을 보였다. 
Toivanen et al.(2002)은 영국의 자료를 사용한 분석결과, R&D를 함께 

고려할 경우 특허가 기업의 시장가치에 오히려 부정적 효과를 미침을 

보인 바 있다.



80  KDI 政策硏究 / 2004. Ⅱ

           

             

2. 모  형

본 연구는 특허를 포함한 지식자산이 기업가치에 미치는 영향을 추

정하기 위한 모형을 설정함에 있어 통상적으로 가장 많이 활용되고 있

는 가법적 분리 가능 선형 설정(additively separable linear specification)을 

채택하였다. 아래에서는 본 연구에서 사용된 분석모형의 최종적 형태와 

변수의 선정에 대한 설명을 제공하고자 한다. 
먼저, 가법적 분리 가능 선형 설정의 가장 기본적인 형태는 다음과 

같이 나타낼 수 있다.

           
           (2)

식 (2)에서 V는 연말을 기준으로 한 기업의 시장가치(발행주식 시가

총액과 부채 장부가치의 합), Ait는 기업 유형자산의 현재가치(공장, 장

비, 재고, 금융자산 등), Kit는 기업의 무형자산(지식의 저량 등), qit는 

기업자산에 대한 현재의 시장평가계수를 지칭한다. 또한 이 경우 qit는 

기업의 차별적 위험도와 독점적 위치를 반영하는 변수로 해석할 수 있

다. 이를 구성하는 요소들은 구체적으로 다음과 같이 분해가 가능하다.

               (3)

식 (3)에서 는 항구적 기업효과(permanent firm effect), 는 기에 

있어서의 전반적 시장효과, 그리고 는 개별적 연차 교란항(distur- 
bance) 혹은 오차항(error term)으로서 기업과 시간에 대하여 독립적으로 

분포되어 있는 것으로 가정한다.
식 (2)에 대하여 양변의 로그를 취하면, 아래와 같은 결과를 얻을 수 

있다.

  
                (4)

이때, 마지막 항     는 로 근사치를 상정하여 

추정하는 것이 대다수의 연구에서 통상 받아들여지고 있는 방법이다. 
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 ≅          

이 경우, 는 전반적인 규모효과(overall scale effect)를 나타내고, 는 

기업의 유형자산 대비 무형자산의 잠재가치(shadow value)를 나타낸다. 
따라서 위의 식 (4)는 다시 아래와 같이 변환된다.

    ≅         

무형자산을 구성하는 다양한 요소들을 라고 표시하고, 무형자산

이 이들의 가중합이라고 가정하면 최종적으로 식 (2)의 가법적 분리 가

능 선형 설정은 아래와 같이 표현되게 된다.

   
        (5)

위 식 (5)에서 무형자산을 측정하는 변수로는 종종 연구개발투자의 

유량, 연구개발투자의 저량, 초과 연구개발투자, 특허와 관련한 유량변

수나 혹은 저량변수 등이 활용된다. 
다음으로는 특허나 연구개발투자와 같은 무형자산변수들에 대한 설

정에 관하여 알아보자. 특허에 따른 혜택은 수년간 지속될 가능성이 매

우 높다. 따라서 특허의 경우 유량이 아닌 저량을 사용하는 것이 합리적

이다. 특허의 저량은 통상 각 연도별 특허 유량에 15~30%의 감가상각률

을 적용하여 도출한다. 예를 들어, 15%의 감가상각률을 적용할 경우 t년
도의 특허저량()은       , 즉 전기 저량과 당기 유량

()의 함수로 표현될 수 있을 것이다.13)

<표 4>는 기존의 연구들에서 사용되었던 설명변수들에 대하여 요약

하고 있다. 우리는 일반적으로 통계적으로 밀접한 관련이 있고, 이론적

으로도 일관성이 있는 통제변수들을 선택함으로써, 무형자산이 시장가

치에 미치는 영향에 대하여 보다 탄탄한 추정결과를 도출해낼 수 있다. 
이상의 논의에 바탕을 두고 본 분석에서 사용된 설명변수들에 대하여 

알아보자. 먼저 첫번째 설명변수 그룹은 Tobin's q의 결정요인들로서, 부

 13) 그러나 많은 연구에서 이러한 저량 대신 유량을 변수로 활용하는 경우가 종종 목격

된다. 예를 들어, 무형자산이 고정 성장률을 가지는 식으로 무형자산의 변화가 매우 

안정적인 것으로 가정할 경우, 이러한 무형자산의 저량은 당기의 무형자산 저량의 

증가분(유량)과 비례하게 되므로 이러한 유량변수를 저량에 대한 대용변수로 사용할 

수 있기 때문이다. 본 연구에서는 저량과 유량 모두에 대한 분석을 수행하고 있다.
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<표 4>  기존 연구에서 사용한 설명변수

연 구 자 사용한 변수

Griliches(1981)
‘초과(surprise)’ R&D, 추정(predicted) R&D, 
‘초과’ 특허, 추정 특허, 시장 베타값

Ben-Zion(1984)
기업장부가치, 독점력(초과수익으로 근사), 
R&D, 투자, 이익, 특허, 산업 전체 특허

Connolly and Hirschey(1988) 특허, R&D, 광고비, 집중도, 매출성장률, 매출액

Megna and Klock(1993) R&D, 경쟁사 R&D, 특허, 경쟁사 특허

Bosworth and Rogers(2001)
자산, R&D, 특허, 상표(trade mark), 디자인, 수
익성 성장, 매출 성장

Toivanen et al.(2002)

a) 부채/자본, 매출변화율, 시장점유율, 시간효

과, 산업효과(패널분석의 경우에는 기업효

과)
b) ln자산장부가치, 금융자산/총자산, 현금흐

름/자산

c) R&D/자산, 특허/자산, 순투자(유형고정자산

변화)/자산

d) 시장점유율×연구개발투자

채자본비율, 매출액변화율, 시장점유율, 광고비비율, 그리고 기업 및 시

간효과를 포함한다. 두 번째 설명변수 그룹은 자산장부가치의 수준 및 

구성요인들로서, 자산장부가액의 로그값, 유동자산비율 등이다. 세 번째 

그룹은 혁신자산에 대한 것들로, 연구개발투자액 대 총자산 비율, 특허 

대 총자산 비율 등으로 이루어져 있다. 또한 해당 기업의 특허 외에도 

해당 기업이 속한 산업에 위치한 경쟁기업 전체의 특허 대 경쟁기업 자

산합 간의 비율도 포함되었으며, 전통적인 투자로부터 혁신자산의 취득

이 가능한 경우를 반영하기 위하여 유형자산변화율을 활용하였다. 
특허가 통상 R&D를 투입한 결과의 산출물로 인식되기 때문에, 위와 

같은 모형을 설정하는 데에는 약간의 문제 소지가 존재한다. 본 분석에

서는 그럼에도 불구하고 R&D와 특허를 무형자산에 대한 상이한 척도로 

파악한다. 그 이유는 특허가 이미 거래 가능한 상품인 반면, R&D는 불확

실한 미완성의 단계를 지칭하기 때문이다. 물론 특허가 R&D의 산출물
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        

           

             

     

MV : 기업의 시장가치(시가총액+부채) AD : 광고비지출

A : 자산 RDS : 연구개발투자(저량)

L : 유동자산 PS : 특허(저량)

CF : 현금흐름 CPS/CA : 경쟁기업 연구개발저량 총계/ 

D/E : 부채/자본비율 경쟁기업 자산총계

dlnS : 매출액변화율 dlnTA : 유형자산변화율

MS : 시장점유율  : 기업효과

 : 시간효과

인 한 편의(bias)가 발생함을 부인하기 어렵다. 그러나 현재 및 과거의 

특허가 현재나 미래의 R&D의 결과는 아닐 것이므로, 과거 R&D의 일부

분만이 특허저량과 관계를 맺고 있을 것이므로, 이러한 문제의 정도는 

상당 부분 완화된다고 볼 수 있을 것이다.
본 연구에서는 위와 같은 과정을 거쳐 최종적으로 도출된 아래의 식 

(6)에 대하여 기업효과와 시간효과를 고려한 2-way 고정효과 패널모형

을 사용하여 회귀분석을 수행하였다.14)

                                                         (6)

3. 데이터

본 연구는 거래소 상장기업 중 산업분류상 제조업체로 분류되는 기

업을 분석대상으로 하고 있다. 본 연구에서 사용한 특허등록 데이터는 

2003년 3월 현재 대한민국 특허청에서 관리하는 국내 특허등록 데이터

베이스상 등록이 지속되고 있는 자료로 이루어져 있다. 이는 곧 출원 및 

등록된 적이 있더라도 데이터가 작성된 시점에 등록이 유지되고 있지 

않은 데이터는 누락되었음을 의미한다. 부록의 [부도 1]은 연도별 총특

 14) 임의효과 패널모형(random effects panel model)의 적용 가능성은 적어도 현재의 모형

설정에 있어서는 Hausman(1978)의 특정검정(specification test)을 통해 기각되었다.
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허등록수와 국내법인의 특허등록수를 보여준다. 역시 부록의 [부도 2]는 

등록된 특허들의 연도별 출원건수를 보여준다.
후반부로 갈수록 출원된 특허 중 특허를 취득한 건수의 비중이 적어

지는 현상은 특허출원과 특허취득 사이에 대략 평균 3년여 정도의 시차

(1997~99년도 국내법인 특허출원 기준)가 존재하기 때문에 발생하는 것

으로 볼 수 있다. 즉, 2001년도에 출원된 건수 중 2003년 현재 특허를 취

득한 비중은 1998년도에 출원된 건수 중 특허를 취득한 비중에 비하여 

현저히 낮을 수밖에 없는 것이다. 이러한 편의 현상은 한정된 분석기간

을 고려할 때 개별 기업의 특허출원 데이터를 사용한 분석 시도가 자칫 

왜곡된 결과를 가져오게 될 수 있음을 의미한다. 따라서 본 연구는 특허

의 등록일자별 데이터를 사용한 분석으로 그 논의를 국한하였다.
특허 및 연구개발의 저량을 구하기 위하여 매년 30%의 감가상각률

을 가정하였으며, 자료의 한계를 고려하여 5년치의 시차만을 반영하였

다. 특허의 경우, 이와 같은 가정하에서 구해진 t-기의 저량을 아래와 같

이 표현할 수 있다.

        
  



  

등록 데이터의 경우 개별 특허건수마다 등록된 청구항의 개수가 사

용 가능하며, 이는 특허의 경제적 가치를 가늠하는 데 있어 중요한 정보

를 제공할 것으로 기대되었다.15) 이러한 청구항을 가중치로 사용하여 

특허유량 및 저량의 구성에 활용하였다. 이때 t-기의 청구항 가중합 특

허등록 은 아래와 같이 표현된다.16)

        
  



   

 15) 청구항이란 특허를 출원함에 있어 해당 특허를 통해 출원자가 보호받고자 기재한 

각각의 항목들을 의미하는 것으로서, 특허권에 대한 권리 분쟁 혹은 특허의 가치판

단 등 모든 사안은 항상 이들 청구항을 기초로 이루어지게 된다. 따라서 이러한 청

구항이 많은 특허는 그렇지 않은 특허에 비해 보호받는 범위가 넓거나 중요성이 높

은 것으로 판단할 수 있을 것이다.
 16) 청구항을 가중치로 사용함에 있어, 제곱근(square roots) 등을 포함한 다양한 설정을 

시도해 보았으나, 분석결과에 큰 차이는 나타나지 않았다.
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이때 는 특허별 청구항의 개수, 는 t-기에 등록된 특허 중 청구

항수가 인 경우의 수를 나타낸다. 분석에 사용된 데이터의 경우, 최대 

청구항의 개수는 291개인 것으로 나타나고 있다. 따라서 t-기의 청구항 

가중합 특허등록 저량은 다음과 같이 정의된다.

        
  



    
  




  



     

경쟁기업의 특허 관련 지표의 경우, 분석대상기업과 동일산업(2-digit)
에 속한 거래소 상장 및 등록, 코스닥 등록 그리고 외부감사 기업들의 

총특허수를 사용하여 도출하였다. 이때 분석대상 기업을 포함한 동일산

업 전체 기업의 특허수를 사용할 수도 있으나, 이 경우 해당기업의 특허

가 이중으로 계상되는 결과가 발생할 수 있으므로 해당기업의 특허를 

제외한 수치를 사용하였다.  
통상 특허와 관련한 데이터는 100만배로 확대하여 사용함으로써 실

제 데이터를 활용한 시장가치 관계식의 추정과정에서 발생할 수 있는 

계수값에 있어서의 정확도의 손실을 방지하므로, 본 연구도 그러한 관

례를 따랐다.
기업의 재무자료에 관한 데이터는 한국신용정보의 기업 데이터베이

스를 사용하였다. 시장점유율의 경우, 손익계산서상의 매출액 데이터를 

사용하여, 동일산업(2-digit)에 속한 거래소 상장 및 등록, 코스닥 등록 

그리고 외부감사 기업들의 총매출액 중 해당기업의 매출액이 차지하는 

비중을 구하여 대용하였다. 이 경우 수입품의 비중이 큰 산업의 경우나 

기타 비상장, 비등록, 비외감 기업들이 차지하는 비중이 큰 경우에는 실

제 시장점유율보다 높은 수치를 활용하게 되는 단점이 존재한다. 따라

서 본 연구에서 사용한 시장점유율의 경우, 이러한 한계로 인하여 절대

적 시장점유율이라기보다는 국내기업 간 상대적 시장력의 척도라는 선

에서 결과를 제한적으로 해석해야 할 것이다.
기업의 연도별 시가총액은 해당연도 최종거래일을 기준으로 한국증

권거래소의 자료를 이용하였다. 기업의 시장가치는 이러한 연도 말 시

가총액과 기업별 재무제표상의 부채총액을 합한 값을 활용하였다. 일부

의 기존 연구, 예를 들어 Griliches(1981)나 Cockburn and Griliches(1988) 
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등은 시장에서 평가된 부채의 가치를 간접적인 방법을 통하여 계산해 

냄으로써 분석의 정밀도를 올리려는 시도를 행한 바 있다. 그러나 이러

한 시도를 통하여 얻을 수 있는 개선의 폭은 그리 크지 않은 것으로 평

가되고 있다(Megna and Klock[1993] 참조). 따라서 본 분석에서는 부채

의 경우에도 단순한 장부가치를 기준으로 한 값을 사용하였다.
회귀분석에 있어서 부채비율 등 일부 변수를 제외한 대부분의 변수

의 경우 해당기업의 자산규모를 사용하여 표준화시킨 비율을 사용하였

다. 경쟁기업의 변수들의 경우에는 경쟁기업 전체의 자산규모 합계를 

사용하여 표준화를 시도하였다. 시장점유율은 통상 퍼센티지로 나타내

지만, 본 분석에서는 퍼센티지가 아닌 단순 비율을 사용하였다. 부채비

율의 경우에는 따로 자산을 이용한 표준화를 시도하지 않고, 통상적으

로 사용되는 부채-자본총액비율을 활용하였다. 따라서 자본잠식상태에 

있어 자본총액이 음수로 나타나는 관측치가 존재하는 기업은 분석대상

에서 제외하였다. 또한 부채-자본비율은 정의상 종속변수인 기업가치와 

동시성이 존재하므로 대신 부채-자본비율의 직전연도 값을 대용하였다. 
그 외에도 일부 관측치가 결여된 경우 및 기타 오류의 발생이 의심

되는 경우를 제외하여 최종적으로 1995~2002년간 상장기업 총 242개를 

대상으로 한 균형패널자료(balanced panel data)를 구축․활용하였다.
부록의 <부표 3>은 이러한 과정을 거쳐 도출된 최종 변수들의 기초

통계량을 정리하고 있다.

4. 분석 결과

특허청의 등록데이터17)와 한국신용정보의 기업재무 및 비재무자료, 
그리고 증권거래소의 매 연도 말 주가자료를 사용한 분석을 통하여 우

리나라에서 특허등록이 기업의 가치에 미치는 영향에 대하여 몇 가지 

흥미로운 사실을 확인할 수 있었다. 특허등록에 관한 분석결과를 알아

보기에 앞서 먼저 기업의 시장가치를 설명하는 기타 변수들에 관한 추

정치를 살펴보고, 연도별 특허등록개수를 설명변수로 이용한 분석, 그리

 17) 2003년 3월 기준.
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고 특허등록의 저량을 설명변수로 사용한 분석의 순으로 결과에 대한 

논의를 진행하고자 한다.
첫째, <표 5> ~ <표 8>에 정리된 바와 같이 대다수 설명변수들은 사

전적으로 기대한 것과 동일한 계수의 부호와 유의성을 가지는 것으로 

나타났다. 보유한 유동자산의 비율, 현금흐름비율, 그리고 매출액변화율 

모두 유의한 양의 계수값을 보임으로써 이러한 변수들이 기업의 가치에 

대한 시장의 평가에 긍정적 요인으로 작용하고 있음을 알 수 있다. 시장

점유율 변수의 계수는 <표 5>와 <표 6>에서 모형의 설정에 따라 유의성

에 차이가 있긴 하지만 양의 계수값을 가지는 것으로 나타나고 있으며, 
자산규모 대비 광고비지출 비율의 경우, 양의 계수값을 가지기는 하지

만, 모든 설정에서 유의하지 않은 것으로 나타나고 있다.  
자산 로그값의 경우, <표 5> ~ <표 8>의 모든 설정에서 0.84 전후의 

매우 유의한 계수값을 보이고 있다. 이처럼 자산 로그값의 계수가 1보다 

작게 나타나는 것은 기업가치가 유형자산규모에 대하여 수확체감을 나

타냄을 의미하는데, 이에 대해서는 다양한 이유를 생각해 볼 수 있을 것

이다. 앞서의 모형에 대한 설명에서 살펴본 바와 같이, 경쟁의 형태가 

완전경쟁이 아닌 경우, 무형자산 혹은 그 외 알려지지 않은 요인들이 시

장에서의 기업가치평가에 상당한 영향을 미치는 경우들이 이에 해당할 

것이다. 본고에서 살펴보고 있는 부분은 일부 무형자산에 국한되어 있

으므로, 그 외의 요인들에 대해서는 향후 추가적인 연구가 필요할 것으

로 보인다.
반면, 전기의 부채비율은 모든 설정에서 유의한 양의 값을 가지고, 

유형자산변화율은 모든 경우에 유의한 음의 계수값을 지니는 것으로 나

타나고 있다. 이 두 가지 변수의 부호는 일반적 기대와는 괴리를 보이는 

것이다. 전기 부채비율의 경우, 과거 자본금에 비해 부채비율을 높게 유

지할 수 있는 능력이 시장에서 일종의 기업신용도에 대한 척도로 활용

되었다거나 혹은 재벌계열사 여부와 같이 우리나라의 특수한 다른 변수

와 관계가 있을 가능성을 생각해 볼 수 있을 것이다. 유형자산변화율의 

경우 경제위기의 도래 및 그 회복과정에서 나타난 과도기적 현상의 하

나일 가능성도 고려해 볼 수 있다. 이 외에도 다양한 각도에서 이러한 

결과가 나타나는 이유를 생각해 볼 수 있겠으나, 이에 대한 분석은 본고



88  KDI 政策硏究 / 2004. Ⅱ

<표 5>  특허등록유량이 기업 시장가치에 미치는 영향

종속변수: ln(기업가치)

Ⅰ Ⅱ Ⅲ Ⅳ

ln(자산)
 0.8441***
(0.0205)

 0.8422***
(0.0204)

 0.8473***
(0.0205)

 0.8457***
(0.0205)

유동자산비율
 0.3814***
(0.0626)

 0.3799***
(0.0625)

 0.3806***
(0.0626)

 0.3789***
(0.0625)

현금흐름비율
 0.1301**
(0.0644)

 0.1394**
(0.0644)

 0.1260*
(0.0644)

 0.1353**
(0.0644)

전기 부채비율
 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

매출액변화율
 0.0545***
(0.0205)

 0.0498**
(0.0206)

 0.0571***
(0.0206)

 0.0525**
(0.0206)

시장점유율
 0.6323
(0.4115)

 0.6951*
(0.4115)

 0.5827
(0.4122)

 0.6429
(0.4119)

광고비비율
 0.8681
(0.5434)

 0.7513
(0.5442)

 0.8309
(0.5435)

 0.7025
(0.5443)

유형자산변화율
-0.1475***
(0.0454)

-0.1449***
(0.0453)

-0.1494***
(0.0454)

-0.1469***
(0.0453)

연구개발투자/자산
-1.8856*
(1.0629)

-2.1241**
(1.0641)

특허등록/자산
 0.5198**
(0.2531)

 0.4752*
(0.2532)

 0.5173**
(0.2529)

 0.4697*
(0.2530)

경쟁기업 특허등록유량계/ 
경쟁기업 자산계

 0.6159***
(0.2301)

 0.6523***
(0.2306)

상수항
 2.7101***
(0.3829)

 2.7397***
(0.3823)

 2.6486***
(0.3842)

 2.6722***
(0.3835)

R2 0.9672 0.9681 0.9675 0.9684

표본수 1,936 1,936 1,936 1,936

  주: 1) 기업효과와 시간효과를 고려한 2-way fixed effect panel model을 사용하였음.  
  2) ( ) 안은 추정치 표준편차.
  3) *: 10% 수준에서 통계적으로 유의함.   **: 5% 수준에서 통계적으로 유의함.
     ***: 1% 수준에서 통계적으로 유의함.
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<표 6>  청구항 가중합 특허등록유량이 기업 시장가치에 미치는 영향

종속변수: ln(기업가치)

Ⅰ Ⅱ Ⅲ Ⅳ

ln(자산)
 0.8438***
(0.0204)

 0.8404***
(0.0204)

 0.8469***
(0.0205)

 0.8438***
(0.0205)

유동자산비율
 0.3813***
(0.0625)

 0.3784***
(0.0623)

 0.3806***
(0.0625)

 0.3774***
(0.0623)

현금흐름비율
 0.1275**
(0.0644)

 0.1376**
(0.0642)

 0.1235*
(0.0644)

 0.1334**
(0.0642)

전기 부채비율
 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

매출액변화율
 0.0550***
(0.0205)

 0.0497**
(0.0205)

 0.0577***
(0.0205)

 0.0526**
(0.0205)

시장점유율
 0.6579
(0.4111)

 0.7402*
(0.4105)

 0.6086
(0.4118)

 0.6876*
(0.4110)

광고비비율
 0.8744
(0.5427)

 0.7311
(0.5425)

 0.8375
(0.5428)

 0.6846
(0.5426)

유형자산변화율
-0.1461***
(0.0453)

-0.1422***
(0.0452)

-0.1480***
(0.0453)

-0.1442***
(0.0452)

연구개발투자/자산
 1.8646*
(1.0616)

 2.0974**
(1.0599)

특허등록/자산
 0.1850***
(0.0632)

 0.1724***
(0.0631)

 0.1838***
(0.0631)

 0.1707***
(0.0630)

경쟁기업 특허등록유량계/ 
경쟁기업 자산계

 0.1674***
(0.0483)

 0.1733***
(0.0484)

상수항
 2.7139***
(0.3823)

 2.7710***
(0.3814)

 2.6532***
(0.3936)

 2.7046***
(0.3826)

R2 0.9674 0.9685 0.9676 0.9688

표본수 1,936 1,936 1,936 1,936

  주: 1) 기업효과와 시간효과를 고려한 2-way fixed effect panel model을 사용하였음. 
2) ( ) 안은 추정치 표준편차.
3) *: 10% 수준에서 통계적으로 유의함.   **: 5% 수준에서 통계적으로 유의함.

***: 1% 수준에서 통계적으로 유의함.
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<표 7>  특허등록저량이 기업 시장가치에 미치는 영향

종속변수: ln(기업가치)
Ⅰ Ⅱ Ⅲ Ⅳ Ⅴ

ln(자산)  0.8489***
(0.0204)

 0.8404***
(0.0203)

 0.8482***
(0.0205)

 0.8400***
(0.0204)

 0.8375***
(0.0205)

유동자산비율
 0.3905***
(0.0623)

 0.3753***
(0.0619)

 0.3907***
(0.0623)

 0.3755***
(0.0619)

 0.3665***
(0.0621)

현금흐름비율
 0.1156*
(0.0642)

 0.1384**
(0.0638)

 0.1155*
(0.0642)

 0.1383**
(0.0639)

 0.1476**
(0.0640)

전기 부채비율  0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

매출액변화율
 0.0557***
(0.0204)

 0.0491**
(0.0203)

 0.0551***
(0.0205)

 0.0487**
(0.0204)

 0.0452**
(0.0205)

시장점유율
 0.8271**
(0.4119)

 0.8563**
(0.4087)

 0.8362**
(0.4131)

 0.8617**
(0.4099)

 0.7081*
(0.4091)

광고비비율  0.8620
(0.5405)

 0.6648
(0.5376)

 0.8661
(0.5408)

 0.6674
(0.5379)

 0.6012
(0.5415)

유형자산변화율
-0.1431***
(0.0452)

-0.1452***
(0.0448)

-0.1428***
(0.0452)

-0.1450***
(0.0448)

-0.1514***
(0.0450)

연구개발투자저량/자산
-0.1899
(0.6045)

-0.1139
(0.6000)

0.1548
(0.6126)

특허등록저량/자산  0.7386***
(0.1568)

 0.6040***
(0.1576)

 0.7456***
(0.1584)

 0.6083***
(0.1593)

(특허등록/자산)t
 0.3240
(0.2764)

(특허등록/자산)t－1
 0.3925
(0.2871)

(특허등록/자산)t－2
 0.1125
(0.3014)

(특허등록/자산)t－3
 0.4387
(0.3197)

(특허등록/자산)t－4
 0.3004
(0.3535)

(특허등록/자산)t－5
-0.1841
(0.3909)

경쟁기업 특허등록저량계/ 
경쟁기업 자산계

 0.6982***
(0.1329)

 0.6975***
(0.1330)

 0.7538***
(0.1334)

상수항
 2.6023***
(0.3817)

 2.7560***
(0.3798)

 2.6159***
(0.3842)

 2.7640***
(0.3823)

 2.8193***
(0.3829)

R2 0.9677 0.9687 0.9677 0.9687 0.9688
표본수 1,936 1,936 1,936 1,936 1,936

  주: 1) 기업효과와 시간효과를 고려한 2-way fixed effect panel model을 사용하였음. 
2) ( ) 안은 추정치 표준편차.
3) *: 10% 수준에서 통계적으로 유의함.   **: 5% 수준에서 통계적으로 유의함.

***: 1% 수준에서 통계적으로 유의함.
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<표 8>  청구항 가중합 특허등록저량이 기업 시장가치에 미치는 영향

종속변수: ln(기업가치)

Ⅰ Ⅱ Ⅲ Ⅳ Ⅴ

ln(자산)  0.8474***
(0.0203)

 0.8377***
(0.0202)

 0.8462***
(0.0205)

 0.8365***
(0.0204)

 0.8335***
(0.0204)

유동자산비율
 0.3909***
(0.0622)

 0.3741***
(0.0617)

 0.3913***
(0.0623)

 0.3745***
(0.0617)

 0.3675***
(0.0618)

현금흐름비율
 0.1098*
(0.0642)

 0.1348**
(0.0637)

 0.1094*
(0.0642)

 0.1344**
(0.0637)

 0.1420**
(0.0637)

전기 부채비율
 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

 0.0003**
(0.0001)

매출액변화율
 0.0562***
(0.0204)

 0.0518**
(0.0202)

 0.0552***
(0.0205)

 0.0508**
(0.0203)

 0.0467**
(0.0204)

시장점유율
 0.9135**
(0.4130)

 0.9446**
(0.4092)

 0.9322**
(0.4144)

 0.9616**
(0.4105)

 0.8046**
(0.4080)

광고비비율
 0.8647
(0.5397)

 0.6664
(0.5358)

 0.8722
(0.5400)

 0.6734
(0.5361)

 0.5626
(0.5397)

유형자산변화율
-0.1402***
(0.0451)

-0.1422***
(0.0447)

-0.1397***
(0.0451)

-0.1418***
(0.0447)

-0.1478***
(0.0448)

연구개발투자저량/자산
-0.3457
(0.6070)

-0.3155
(0.6014)

-0.3848
(0.6194)

특허등록저량/자산
 0.2104***
(0.0405)

 0.1747***
(0.0406)

 0.2145***
(0.0411)

 0.1785***
(0.0412)

(특허등록/자산)t
 0.1465**
(0.0682)

(특허등록/자산)t－1
 0.1086
(0.0721)

(특허등록/자산)t－2
 0.0467
(0.0745)

(특허등록/자산)t－3
 0.1386*
(0.0775)

(특허등록/자산)t－4
 0.1021
(0.0881)

(특허등록/자산)t－5
 0.0851
(0.1108)

경쟁기업 특허등록저량계/ 
경쟁기업 자산 계

 0.1536***
(0.0268)

 0.1535***
(0.0268)

 0.1617***
(0.0269)

상수항
 2.6277***
(0.3807)

 2.8053***
(0.3784)

 2.6526***
(0.3833)

 2.8279***
(0.3809)

 2.8894***
(0.3814)

R2 0.9678 0.9688 0.9677 0.9687 0.9687

표본수 1,936 1,936 1,936 1,936 1,936

  주: 1) 기업효과와 시간효과를 고려한 2-way fixed effect panel model을 사용하였음.  
2) ( ) 안은 추정치 표준편차.
3) *: 10% 수준에서 통계적으로 유의함.   **: 5% 수준에서 통계적으로 유의함.
   ***: 1% 수준에서 통계적으로 유의함.
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에서 의도한 분석의 범위를 넘어서는 것으로 보인다. 추후 보다 세밀한 

연구가 필요할 것으로 판단된다.  
둘째, 다양한 추정모형의 설정을 통해 연도별 특허등록개수가 기업

의 시장가치에 미치는 영향을 살펴보았고, 그 결과는 <표 5>와 <표 6>
에 요약 보고되어 있다. 먼저, 단순히 기업별로 (출원 후 심사를 거쳐) 
신규 등록된 연도별 특허의 개수를 설명변수로 사용하여 수행된 분석의 

결과는 <표 5>에 나타나 있다. 추정식 I의 경우 연구개발투자나 경쟁기

업의 특허등록을 고려하지 않고 자사의 특허등록개수만을 사용하여 분

석을 수행하였으며, 이 경우 자산 대비 특허등록 비율(기업의 자산규모

를 사용하여 표준화한 특허등록개수의 측정 단위)은 통계적으로 유의한 

양의 계수값을 가지는 것으로 나타났다. 추정식 II에서 (경쟁기업들의 

자산합을 사용하여 표준화한) 경쟁기업의 신규 특허등록개수합을 함께 

사용하여 분석한 경우에도 자사의 신규 특허등록이 가지는 계수는 유의

한 것으로 나타났지만 계수값의 크기가 감소하였고, 경쟁기업들의 신규 

특허등록합은 1% 수준에서 통계적으로 유의한 양의 계수를 가지는 것

으로 나타났다.
뒤에서 살펴보겠지만, 경쟁기업들의 특허보유 수준을 나타내는 변수

는 모형에서 특허등록변수로 유량 혹은 저량을 사용하는가의 여부나 단

순합 혹은 청구항 가중합을 사용하는가의 여부와는 관계없이 항상 분석

대상 기업의 가치에 통계적으로 유의한 긍정적인 영향을 미치는 것으로 

나타나고 있다.18) 이는 특허가 해당 혁신자산에 대한 일정기간의 독점적 

권리임을 고려한다면 다소 의외의 결과로 비칠 수도 있을 것이다. 
앞에서 기존의 연구를 살펴보면서 간략히 언급한 바와 같이 기존의 

분석들에서도 경쟁기업들의 특허가 기업가치에 미치는 영향은 연구마

다 상이하게 나타나고 있다. 예를 들어, Megna and Klcok(1993)에서는 

경쟁기업들의 특허합이 통계적으로 유의한 음의 계수를 가지는 것으로 

 18) 앞서 설명한 바와 같이, 경쟁기업이란 분석대상기업과 한국표준산업분류(KSIC) 2- 
digit 수준에서 동일한 산업에 속한 기업들로서 거래소 상장, 코스닥 등록 그리고 외

부감사 대상 기업들인 경우를 지칭한다. 산업분류가 상위수준에서 이루어짐에 따라 

경쟁기업이 아닌 사실상의 협력기업으로 분류될 수 있는 경우도 상당할 것으로 예

측되지만, 편의상 경쟁기업이란 용어를 사용하였다. 
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나타나지만, Ben-Zion(1984)의 경우에는 경쟁기업들의 특허합이 통계적

으로 유의한 양의 계수를 가지는 것으로 나타나고 있다. 
경쟁기업들의 특허가 기업의 시장가치에 긍정적 영향을 미친다는 사

실은 여러 가지 관점에서 해석이 가능하다. 
첫째, 한 기업의 특허가 동일 산업 내의 여타 기업들에도 기술적 파

급효과를 미칠 수 있다는 해석이 가능하다. 실제로 특허제도 자체가 독

점권의 부여를 통한 혁신 유인의 제공과 함께, 특허내용의 공개를 통해 

기술의 파급을 일정 부분 의도하고 있다. 특허는 때로 원발명가가 소요

한 비용보다 적은 비용으로 개량 혹은 창조적 모방이 가능할 수 있다. 
또한 공개된 내용을 바탕으로 경쟁기업이 추가적 혁신을 달성하는 기반

이 될 수도 있다. 물론 어느 한 기업에 의한 특허가 타 기업들이 또 다

른 특허를 취득하는 것을 저해하거나 적어도 소요비용의 증가를 가져옴

으로써 이들의 시장가치를 감소시킬 수도 있을 것이다. 따라서 특허취

득이 이러한 경로를 통해 타 기업에 유발하는 순효과는 경우에 따라 전

혀 다르게 나타날 수 있는 것이다.
둘째, 특허란 기술적 지식의 증가를 보여주는 근사치이므로 특허 관

련 변수가 시장의 성장성과 같은 변수들의 대리변수로 작용하고 있을 

가능성이 존재한다. 즉, 기업이 자체적으로 보유한 특허의 개수와는 관

계없이 해당 기업이 속한 산업이 왕성한 그리고 성공적인 연구개발활동

을 벌이고 있다는 사실은 해당 산업의 성장 가능성에 대한 신호로 작용

할 수 있으며, 이러한 기대는 해당 기업의 시장가치에 긍정적인 효과를 

가져올 것이다. 본 연구에서 별도로 보고하고 있지는 않으나, 경쟁기업

들의 특허개수 대신 해당 기업을 포함한 동일 산업 내의 전체 기업들의 

특허개수를 사용한 경우에도 유사한 결과가 도출되었다는 사실은 이러

한 가설을 지지하는 것으로 볼 수 있다. 
현 시점에서 이 중 어떤 관점이 옳은가에 대한 답을 구하기는 어려

울 것으로 보인다. 동일 산업 내의 전체기업 특허개수를 사용하여 구성

한 변수와 자사를 제외한 동일 산업 내의 타 기업 특허개수를 사용하여 

구성한 변수가 0.9957의 높은 상관계수를 가지는 것으로 나타났기 때문

이다. 따라서 적어도 주어진 자료상으로는 과연 이 결과가 실제의 기술

적 파급효과를 통한 양(+)의 외부효과를 나타내는 것인지, 아니면 산업
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의 성장성에 대한 대리변수로서의 역할을 보여주는 것인지에 대해서 엄

정한 결론을 내릴 수는 없을 것으로 판단된다.   
추정식 Ⅲ과 Ⅳ의 경우에는 자산 대비 연구개발투자 비율을 추가로 

사용하여 동일한 분석을 행하였는데, 이 경우 연구개발투자가 유의한 

양의 계수값을 가지는 것 외에 결과에 큰 변화가 나타나지는 않았다.
<표 6>은 단순한 특허등록개수를 설명변수로 사용하는 대신 청구항

의 개수를 활용한 가중치를 이용하여 도출해낸 신규 특허등록의 가중합

을 설명변수로 사용한 경우의 분석결과를 보여주고 있다. 이 경우 연구

개발투자비율이나 경쟁기업의 특허등록은 <표 5>의 분석결과와 비교할 

때 변수의 유의성에서 큰 차이를 나타내고 있지 않은 반면 기업의 자사 

신규 특허등록의 계수값들은 이전의 결과에서보다 유의성 측면에서 훨

씬 강화된 것으로 나타나고 있음을 알 수 있다. 앞서도 설명한 바와 같

이 특허의 경제적 가치는 개별 특허에 따라 크게 다르다는 것이 일반적

인 인식이고, 따라서 단순한 특허등록 여부는 개별 특허의 경제적 가치

를 충분히 반영하고 있지 못할 것으로 예상할 수 있다. 이러한 맥락에서 

개별 특허의 청구항들은 단순 특허통계가 가지는 미비점을 보완해줄 가

능성이 있을 것으로 기대되었으며, 실제 분석결과에서 청구항 활용 가

중치를 사용한 경우 변수의 유의성이 상승한 것은 이를 사실로 확인해 

주는 것이라고 할 수 있다. 
셋째, <표 7>과 <표 8>은 앞서 사용된 연도별 신규 특허등록개수 대

신 과거 5기를 포함한 총 6기의 신규 특허등록개수를 활용하여 도출한 

(제한적 의미에서의) 특허자산 저량의 근사치를 설명변수로 이용한 경

우의 분석결과를 보여주고 있다. 
다양한 추정식을 이용하여 측정한 결과, 특허등록의 저량변수는 추

정식의 설정과 관계없이 기업의 시장가치에 항상 유의하고 긍정적인 영

향을 미치는 것으로 나타나고 있다. 특히 단순 특허등록개수로 구성된 

저량을 사용한 분석의 경우, 연도별 신규등록개수만을 사용한 <표 5>의 

경우와 비교할 때, 변수의 유의성이 대폭 개선되었음을 알 수 있다.  
반대로 연구개발투자의 저량을 나타내는 변수의 경우에는 기업의 시

장가치에 미치는 영향이 모형의 설정과 관계없이 유의하지 않은 것으로 

나타나고 있다. 이러한 결과는 청구항 가중합을 사용한 <표 8>의 경우
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에도 동일하게 나타나고 있다. 물론 앞서 살펴본 바와 같이 연구개발투

자가 기업의 시장가치에 미치는 영향이 모형의 설정에 따라 다소 상이

하게 나타나고 있으므로 단정적으로 이야기하기는 어렵다. 그러나 <표 

7>과 <표 8>에 나타난 분석을 중심으로 살펴볼 때 이는 적어도 우리나

라의 경우, 시장이 기업의 가치를 평가함에 있어서는 연구개발의 투입

물보다는 그 산출물, 특히 특허와 같이 금전적 효과를 보장하는 가시적 

결과물에 보다 큰 비중을 두고 있음을 시사한다고 해석할 수 있을 것

이다. 
연구개발투자비용을 지불함으로써 발생할 수 있는 미래 기대수익의 

경우, 연구개발의 성공여부에 있어서 발생할 수 있는 불확실성이 매우 

높다고 할 수 있다. 심지어 연구개발에 성공하더라도 이것이 반드시 경

제적 이익으로 이어지게 된다고 보기에는 어려움이 있다. 따라서 시장

도 기업의 가치를 평가함에 있어 다분히 이러한 불확실성을 반영할 것

으로 기대할 수 있다. 다만, 본 연구에서 활용한 연구개발투자비 변수의 

구성이 완전하다고 보기 어려우며, 본래 사용의 목적 또한 특허가 기업

가치에 미치는 영향을 평가함에 있어서의 통제변수로 활용된 측면이 강

하므로, 이러한 극단적 결론을 내리는 것은 유보함이 타당할 것이다.
추정식 V의 경우에는 I, Ⅱ, Ⅲ 그리고 Ⅳ에서 활용한 저량변수 대신 

이를 분해한 당기 및 이전 5개 연도의 연도별 신규 특허등록개수를 설

명변수로 사용하였다. <표 7>의 단순 특허등록저량변수를 사용한 분석

의 경우, 이들 6개 연도의 특허등록건수 중 어느 것도 단독으로는 통계

적으로 유의한 계수값을 가지지 못함을 알 수 있다. 그러나 특허별 청구

항의 수를 활용한 가중평균을 핵심 설명변수로 사용한 <표 8>의 결과를 

보면, 청구항 가중평균된 특허저량변수를 구성하고 있는 특허등록건수

의 시차값들 중 당해연도와 3기 전 특허등록건수가 각각 통계적 유의성

을 가짐을 알 수 있다. 
한편 경쟁기업의 자산총계로 표준화한 경쟁기업의 특허등록변수들

은 이 경우에도 역시 통계적으로 매우 유의한 것으로 나타나 앞에서의 

분석결과를 확인해 주고 있다.
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Ⅳ. 결  론

1990년대 정보통신산업(Information and Communication Technology)의 

발전과 더불어 우리나라에서도 경제의 지속적 성장을 위해서는 기술력

의 발전과 축적, 이를 위한 R&D 투자와 지적재산권의 획득이 중요하다

는 인식이 새롭게 부각되기 시작하였다. 이러한 새로운 인식은 R&D 투
자나 지적재산권의 획득과 같은 기업행위가 궁극적으로는 해당 기업의 

생산성을 증대시킴으로써 동태적인 비교우위(dynamic comparative advan- 
tage)를 형성할 것이라는 믿음에 근거한다고 할 수 있다. 

이러한 추세를 반영하여 경제학 분야에서도 경제의 장기성장을 위한 

기술개발 및 기술혁신의 중요성을 강조하는 이론적․실증적 분석이 지

속적으로 이루어지고 있다. 우리나라의 경우에도 연구개발(R&D)활동과 

그 경제적 성과에 대한 연구는 상당부분 진척이 이루어져 왔으나, R&D
의 결과물 또는 지적재산(intellectual property)으로서의 특허(patent)가 경

제에 미치는 영향에 대한 연구는 큰 진전을 보지 못하였다고 할 수 있

다. 따라서 본 연구에서는 우리나라의 증권거래소 상장기업들을 대상으

로 각 기업들이 축적한 지적재산으로서의 특허가 미시적 측면에서 기업

의 시장가치에 미친 영향을 분석하고자 시도하였다. 
본 연구는 기업의 특허취득활동에 대한 시장의 사전적 판단에 대한 

연구로서 특허공시가 기업의 일별 주가에 미치는 영향에 대한 분석과 

기업별 특허저량이 기업의 연도별 시장가치에 미치는 영향에 대한 분석

으로 이루어져 있으며, 주요 내용은 다음과 같다. 
먼저, 특허취득 공시에 대한 일별 주가의 반응을 통하여 평가한 경

우, 기업의 특허취득이 가지는 경제적 가치가 상당히 높은 것으로 파악

되었다. 특허공시가 시장에 유의한 주가상승 신호를 주는 것으로 파악

되었으며, 이러한 효과는 비교적 오랜 기간(공시 후 20일)에 걸쳐서도 

유지되는 것으로 나타났다.
둘째, 1995년부터 2002년까지 거래소 상장기업을 대상으로 한 분석

의 결과, 기업 자신의 특허등록건수, 그리고 동일 산업에 속한 경쟁기업

들의 특허등록건수 모두가 누적적으로 기업의 시장가치에 유의하고 긍
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정적인 영향을 미치는 것으로 나타났다. 또한 경쟁기업 전체의 특허등

록저량 대 경쟁기업 전체의 자산총액 비율의 경우도 기업의 시장가치에 

긍정적인 영향을 미치는 것으로 나타났다. 이는 한 기업의 특허가 동일 

산업 내의 여타 기업들에도 기술적 파급효과를 가져다 주는 결과로 해

석될 수도 있으나, 반면 경쟁기업의 특허개수가 시장의 성장성 등에 대

한 대리변수로 작용하고 있을 가능성 역시 존재한다. 주어진 자료상으

로는 이 결과가 실제 기술적 파급효과를 통한 양(+)의 외부효과를 나타

내는 것인지, 아니면 산업의 성장성에 대한 대리변수로서의 역할을 보

여주는 것인지에 대해서 확정적 결론을 내릴 수는 없었다. 
또한 특허를 제외한 기타 변수들은 연구개발투자비율이 많은 설정에 

있어서 유의한 계수값을 가지지 못하는 것으로 나타났다. 이미 언급한 

바와 동일한 이유로 이에 대하여 큰 의미를 부여하기는 어렵겠으나, 다
만 시장이 아직 결과물이 도출되지 않은 단순 연구개발투자 금액 혹은 

성향에 대해서보다는 확인된 결과물로서의 특허에 보다 큰 가치를 부여

하는 것으로 해석할 수 있는 여지는 남겨놓아야 할 것이다. 이는 추후 

다른 분석방법과 데이터를 활용한 보다 엄정한 검증이 요구되는 부분이

라 하겠다.  
결론적으로 본 연구에서 행해진 분석들은 우리나라의 특허제도가 가

지는 유효성을 지지하는 결과들을 도출하고 있다. 그러나 이러한 연구

결과를 현행 특허제도의 최적성을 지지하는 결과로 볼 수는 없다. 급속

히 변화하는 경제환경 속에서 특허제도가 경제에 미치는 파급효과를 극

대화하기 위하여 추후 본 연구의 분석을 토대로 보다 정치한 경제학적 

분석들을 행하고 시사점을 도출하는 작업이 이루어져야 할 것이다. 이

러한 추가적 연구에는 출원과 등록 간 시차에 대하여 특허의 유형 및 

산업을 고려한 분석, 특허정책의 변화 방향에 대한 법경제학적 관점의 

비용편익 분석, 투입요소(노동, 자본)에 대한 고용 및 보상과 특허로 평

가한 무형자산 간의 관계, 기업 및 산업 특성과 특허출원, 등록으로 평

가한 연구개발 효율성과의 관계, 특허 성과와 기업의 수익성 간의 관계 

등이 포함될 수 있겠지만, 이 외에도 다양한 연구들이 등장할 수 있을 

것이다. 이러한 경제적 분석은 기존 특허제도와 그 시행에 있어서의 유

효성을 평가하고, 향후 특허제도의 나아갈 방향을 설정하는 데 있어 초
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석을 제공할 것으로 기대된다. 
끝으로 이러한 경제학적 분석이 가능하기 위해서는, 그리고 이를 통

하여 특허제도의 정합성을 더 한층 향상시키기 위해서는 특허와 관련된 

통계자료의 유지․관리에 보다 많은 역량을 기울여야 할 필요성이 대두

된다. 외국의 사례와 비교해 보더라도, 매년 혹은 분기별 특허 DB의 보

관, 특허 갱신자료의 보존, (제도적 개편이 요구되지만) 특허 인용자료의 

구축 등은 향후 반드시 추진되어야 할 과제인 것으로 판단된다.
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부  록

1. 사건연구 방법에 사용된 표본 특성의 요약

<부표 1>  사건연구에 사용된 최종 표본의 업종별 분류

업종 구분
1)

특허취득 공시개수 업종 구분
1)

특허취득 공시개수

1차 금속 2 운수장비 5

가구기타제조 2 음식료품 3

건설업 4 의료정밀기기 1

고무플라스틱 2 의  약 43

기계장비 1 전기기계 2

비금속광물 10 전자통신기기 6

섬유의복 1 정유석유제품 1

소매업 2 제지출판 3

어업광업 1 화  학 11

오락문화기술서비스 3

  주: 1) 증권거래소 분류.
자료: 증권거래소.

<부표 2>  사건연구에 사용된 최종 표본의 기초통계량

표본수 평 균 표준편차 최 소 최 대

주가수익률  10,4031) 0.000479 0.044740 -0.15 0.15

시장수익률 10,403 0.000202 0.024886 -0.120188 0.085036

  주: 1) 103개 사건 x (추정기간 60일 + 사건기간 41일).
자료: 증권연구원 일별 수정주가 데이터.
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[부도 1]  연도별 총등록수와 국내법인 등록수(등록일자별)

[부도 2]  특허취득 출원수(출원일자별)
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<부표 3>  주요 표본의 기초통계량

연     도 평 균 표준편차 최 소 최 대

ln(시장가치) 18.9476 1.3795 15.5295 24.7852
ln(자산) 19.1369 1.3809 15.4517 24.2625

유동자산비율 0.4429 0.1559 0.0445 0.9349
현금흐름비율 0.0544 0.0867 -0.6251 0.4521
전기 부채비율 3.8886 35.9317 0.0848 1291.326
매출액변화율 0.0985 0.2369 -0.6887 2.2890
시장점유율 0.0273 0.0628 0.0002 0.5460
광고비비율 0.0092 0.0216 0 0.2989

유형자산변화율 0.0236 0.1092 -2.4566 0.6248
연구개발투자저량/자산 0.0060 0.0135 0 0.1598
연구개발투자유량/자산 0.0026 0.0065 0 0.0980

특허등록저량/자산 0.0218 0.0573 0 0.6944
특허등록유량/자산 0.0089 0.0264 0 0.4015

청구항 가중합 특허등록저량/자산 0.0847 0.2189 0 3.1150
청구항 가중합 특허등록유량/자산 0.0350 0.1040 0 1.7915

경쟁기업 특허등록저량합/경쟁기업 자산합 0.0513 0.0807 0 0.4062
경쟁기업 특허등록유량합/경쟁기업 자산합 0.0212 0.0366 0 0.2227
경쟁기업 청구항 가중합 특허등록저량합/

경쟁기업 자산합
0.2372 0.3960 0 2.0244

경쟁기업 청구항 가중합 특허등록유량합/
경쟁기업 자산합

0.1000 0.1798 0 1.0952

자료: 특허청 특허등록 데이터베이스(2003년 3월 현재); 한국신용정보 기업데이터.
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The success of fiscal decentralization depends on an effective intergovernmental 
transfer system. This paper focuses on the Local Share Tax(LST), the primary 
intergovernmental fiscal transfer in Korea. The LST, by law, aims to mitigate 
horizontal fiscal imbalance among the local governments. As an attempt to test the 
fiscal equity of the LST empirically, net fiscal benefits of each county are 
calculated based on a simple model. While the LST contributes to horizontal fiscal 
measured traditional inequality indices, a geographical pattern of net fiscal benefits 
is observed. From these findings, the role of LST on fiscal equity needs to be 
carefully re-examined.

 .............................................................................................................................................

성공적인 재정분권은 합리적인 세원배분과 함께 효율적인 재정지원제도

에 의해 결정된다고 해도 과언이 아니다. 본 연구는 우리나라의 지방재정지원

제도 중 교부금을 중심으로 그 현황과 개선방안을 살펴보았다. 현행 교부세법

에 의하면 지방교부세는 지역 간 재정격차 완화를 목적으로 하고 있다. 교부

세의 형평화 기능을 살펴보기 위해 각 군(郡)의 순재정편익(net fiscal benefits)

을 계산하고 이를 기초로 형평화의 정도를 측정하였다. 연구결과에 따르면, 

전통적인 방법으로 측정한 순재정편익의 불평등도는 매우 낮은 것으로 나타

났다. 그러나 지리적 분포를 면밀히 살펴본 결과 순재정편익의 많고 적음에 

따라 일정한 지리적 패턴을 보였다. 이러한 사실에 비추어 현행 교부세제도의 

재정격차 완화기능을 재검토해 볼 필요가 있다.

ABSTRACT
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Ⅰ. 서  론

1990년대 초 지방분권화 또는 지방자치제도가 본격적으로 도입되기 

전 지방자치단체의 역할과 기능은 매우 제한적이었다. 많은 경우에 있

어서, 중요한 지방재정사업이나 프로그램은 중앙정부의 기획과 검토를 

거쳤으며, 각 진행단계와 성과에 있어 중앙정부의 관리․통제를 받았다. 
그러나 공공경제학의 측면에서 볼 때, 주민의 자율적 의사결정이 아닌  

중앙정부에 의해 지방공공서비스가 공급될 경우 지방주민의 선호도를  

밀접하게 반영하는 데 한계를 지닌다. 
우리나라의 중앙과 지방 간 재정관계는 1988년의 지방자치법의 개정

과 1991년 지방의회의 구성, 그리고 1995년 민선자치단체장의 선출과 

더불어 급격한 변화를 맞이하게 되었다. 우선 선거에 의해 출범한 지방

자치단체의 공공재서비스는 중앙정부 중심의 행정에서 수요자인 지방

주민의 선호 중심으로 전환하였다. 또한 248개에 이르는 지방자치단체

의 지역특성에 따른 다양한 지방주민의 다양한 욕구가 분출되었다. 이

러한 지방분권화의 과정은 경제학적 측면에서 공공서비스 공급자와 수

요자의 거리를 좁힘으로써 보다 충실한 시장의 원리에 따른 자원배분의 

효율성을 기할 수 있는 긍정적인 면을 가지고 있다. 그러나 재정책임성

이 미흡한 가운데 지방행정수요가 급격히 팽창함으로써 발생한 지방재

정규율의 이완은 부정적 평가도 받고 있는 것이 사실이다. 진정한 지방

재정의 분권은 자율성과 책임성이 균형적으로 확대되어 가는 과정을 통

하여 달성이 가능하다.
본 연구는 우리나라의 재정지원제도 가운데 가장 중요한 역할을 하

는 지방교부세제도에 대해 살펴보았다. 현행 우리나라의 지방교부세는 

지역 간 재정수요 차이와 재정력의 격차를 동시에 고려하는 포괄적 형

태로 일정한 공식에 따라 산정 배분되고 있으며 지방 간 재정격차 완화

를 목표로 하고 있다. 본 연구는 지방교부세제도의 재정형평화 기능을 

분석하였다. 구체적으로 지방교부세제도하에서 각 지역의 순재정편익

(net fiscal benefits)을 계산하고 이들의 분포를 살펴봄으로써 교부세의 재



108  KDI 政策硏究 / 2004. Ⅱ

정형평화를 평가하는 방법을 제시하고 있다. 
본 연구에서는 지방재정에 대한 횡단면 데이터뿐만 아니라 시계열 

데이터를 동시에 사용하는 패널분석을 하였으며 재정형평성을 평가하

는 데 있어 전통적인 방법과 아울러 순재정편익의 지리적 분포를 적극

적으로 고려하는 방법을 채택하였다. 
본 연구의 결론을 간략히 소개하면 다음과 같다. 각 군(郡)의 순재정

편익(net fiscal benefits)을 이용하여 전통적인 방법에 따라 측정한 순재정

편익의 불평등도는 매우 낮은 것으로 나타났다. 그러나 지리적 분포를 

면밀히 살펴본 결과 순재정편익의 많고 적음에 따라 일정한 지리적 패

턴을 보였다. 이러한 사실은 현행 교부세의 재정격차 완화기능을 재검

토해 볼 필요가 있음을 시사하는 것으로 해석된다. 
본고의 구성은 다음과 같다. 제Ⅱ장에서는 우리나라 교부세제도가 

채택하고 있는 재정격차 형평화(closing the fiscal gap)에 관한 보조금 이

론을 간략히 소개하였다. 제Ⅲ장에서는 우리나라의 지방재정과 교부세

의 역사적․법적 배경과 추이, 그리고 현황에 대하여 간략히 소개하였

다. 제Ⅳ장은 두 부분으로 구성되어 있다. 우선 순재정편익(net fiscal 
benefit)의 계산을 위한 단순한 모형을 제시하고 이러한 모형에 따라 횡

단면과 시계열을 동시에 고려하는 패널 데이터 기법을 이용하여 각 군

(郡)의 순재정편익을 계산하였다. 추정된 순재정편익을 바탕으로 전통적

인 불평등도를 측정하는 방법과 지리정보학적 측면을 통한 분석을 통하

여 보다 종합적인 시각에서 교부세제도의 재정형평화 기능을 평가하였

다. 제Ⅴ장은 본고의 결론으로 연구의 내용과 한계점 및 정책적 제언을 

서술하였다.

Ⅱ. 보조금의 이론과 지방교부세제도

1. 재정격차 형평화 보조금 이론

보조금은 종류에 따라 수입 측면의 형평화를 추구하는 재정수입 형

평화 보조금(fiscal revenue equalization grant)과 지출 측면의 형평화를 중
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시하는 재정수요 형평화 보조금(fiscal needs equalization grant), 그리고 

수입과 지출의 차이를 모두 고려하는 재정격차 형평화 보조금(equalizing 
grants to close fiscal gap)으로 나누어진다.1) 본 연구에서는 우리나라 교

부세 산정의 기초가 되는 재정격차 형평화 보조금의 이론을 살펴보고자 

한다.
재정격차 형평화 보조금은 재정수입 형평화 보조금과 재정수요 형평

화 보조금의 특징을 결합한 보조금의 형태이다. 재정수입 또는 재정수

요 형평화 보조금이 재정력이나 지출 측면만을 고려하여 결정되는 것과

는 달리, 재정격차 형평화 보조금은 재정수요와 재정지출의 차이로 정

의되는 재정의 부족분(fiscal gap)에 의해 결정된다. 기본적인 공공서비스 

제공을 위해 필요한 재원, 즉 기준재정수요(standard fiscal needs)를  이

라 하고, 재정수입을  이라 할 때, 가장 간단한 형태의 재정격차 형평

화 보조금은  － 에 따라 결정된다. 기준재정수요가 재정수입을 초과

할 경우 그 부족분에 따라 재정격차 형평화 보조금이 배분된다. 그러나 

재정수입이 기준재정수요를 초과할 경우에는 재정격차가 발생하지 않

게 되어 재정격차 형평화 보조금이 지급되지 않는다. 
대다수의 재정격차 형평화 보조금은 실제 지방세율이 아닌 표준세율

을 세원에 적용한 재정수입을 사용하고 있다. 보통 표준세율은 지방세

율의 평균세율로 이해되는데, 지방세율이 표준세율보다 높은 지방자치

단체의 경우 보조금 결정에 있어 재정수입을 실제보다 작게 산입함으로

써 보조금 산정에서 발생하는 불이익을 방지하고 있다. 표준세율을 적

용한 재정수입의 일정부분(기준세율)만을 기준재정수입으로 확정하는

데, 가령 기준세율이 %(<100)일 경우 자체 수입의 증가에 따른 보조금 

감소분을 작게 유지하여 지방자치단체의 재정수입 증대의욕을 유인하

고 있다. 세원을 , 표준세율을  , 기준세율을 라 하면 보조금 산정시 

사용되는 기준재정수입()은 아래의 식으로 결정된다.

       = ×(t× ) = ×                              (1)

  1) 각 보조금에 대한 자세한 이론은 Bennet(1982), Shah(1994), 그리고 김정훈(2000a)을 

참조할 수 있다.
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기준재정수요가  이고 기준재정수입이 인 지방자치단체의 재

정격차는  = － 로 결정되며 모든 지방자치단체의 재정격차를 

해소하기 위해 필요한 보조금 총액은 D =  (－ )가 된다. 그러

나 재정격차 형평화 보조금을 위한 가용재원이 반드시 이와 일치하는 

것은 아니며 실제 배분에 있어서는 가용액과 보조금 총액을 일치시키

는 조정이 일어나게 된다. 가용액(S)과 재정격차 해소를 위해 필요한 

보조금 총액 D, 그리고 S와 D를 일치시키는 조정률  간에는 아래의 

식이 성립한다. 

       =    또는   =                               (2)

이때 각 지방자치단체의 최종적인 보조금은 아래와 같이 결정된다. 

       = (- ) = -                          (3)

[그림 1]은 보조금의 결정과정을 그림으로 보여주고 있다. x축은 지

방자치단체의 1인당 세원을 나타내고, y축은 1인당 기준재정수요 및 기

준재정수입을 나타낸다. 기본적인 공공서비스 제공에 필요한 기준재정

수요액(N)은 세원과 상관없이 결정된다는 가정에 따라 가로축에 평행되

게 그려져 있다. 사선  은 재정수입을 나타내며 그 기울기는 세원과 세

수의 비례적 관계를 나타내는 세율(tax rate)이 된다. 
세원이 보다 작은 지방자치단체의 경우 재정수입( )이 기준재정

수요( )에 미치지 못하므로 이때 보조금은 식 (3)에서와 같이 와  

의 차이인 로 결정된다. 세원이 와   사이에 위치한 지방자

치단체의 경우 재정수입( )이 기준재정수요(N)를 초과하고 있음에도 

불구하고  =－ >0이 되어 보조금을 받게 되는데 이는 기준세

율의 적용에 따라 기준재정수입액이 과소평가되는 것에 기인한다. 세원

이   이상의 지방자치단체의 경우 기준재정수입액이 기준재정수요액

을 초과하게 되어 불교부단체가 된다.  
재정격차 형평화 보조금과 관련하여 두 가지 사실에 주목할 필요가 

있다. 첫째, 기준세율의 역할이다. 앞서 설명한 바와 같이 기준세율을 적

용하는 목적은 각 지방자치단체의 재정수입 증대를 유도하기 위해서이

다. 한편 기준세율은 보조금 지급 대상 지방자치단체의 범위를 변화시
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      [그림 1]  지방교부세의 배분모형

키는 결과를 가져오게 된다. 이론적으로 기준세율을 인하할수록 지방자

치단체는 재정수입 증대를 꾀할 것이다. 그러나 기준재정수입액이 과소

평가되어 보다 많은 지방자치단체가 보조금 대상이 되고 일부 재정적으

로 여유가 있는 지방자치단체도 보조금 대상에 포함되어 재정형평화 기

능은 약화된다. 결국 기준세율은 재정수입 증대유인이라는 긍정적 효과

와 재정형평성 악화라는 부정적 효과를 동시에 가져오게 된다. 따라서 

바람직한 기준세율의 결정은 실증분석의 문제로 귀착된다.2)

둘째, 재정격차 형평화 보조금은 도덕적 해이(moral hazard)의 가능성

을 초래할 수 있다. 도덕적 해이란 지방자치단체가 지방재정상태의 악

화를 중앙정부가 보전하여 줄 것이라는 계산하에 의도적으로 재정규율

이나 책임성을 다하지 않게 되는 것을 말한다. 중앙정부가 재정수입을 

초과하는 재정수요에 대하여 보조금을 지급할 경우 지방자치단체는 지

방세수입을 줄이고 부족한 지방세수입은 중앙정부의 보조금으로 충당

하려는 유인이 발생하게 된다. 그러나 지방자치단체에 대한 보조금은 

중앙정부의 부담이 될 수밖에 없고 이는 궁극적으로 국민의 부담으로 

  2) 기준세율과 관련하여 최병호․정종필(2002)은 일률적인 기준세율을 적용하는 제도

는 세수유인을 위한 효과적인 장치라고 볼 수 없으며 따라서 기준세율을 1에 가까

운 값으로 인상하여 재정형평화에 보다 충실할 필요가 있다고 주장하였다. 
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　 광역시와 도 시 군 구

< 10% - - 5 -

10~30% 4 21 72 4

30~50% 4 22 10 52

50~70% 2 16 4 8

70~90% 5 12 - 2

> 90% 1 1 - 3

합 16 74 90 69

귀착된다고 볼 때, 이러한 지방자치단체의 행위는 재정부담을 전가하는 

것이 되어 경제의 효율성 측면에서 바람직하지 못한 결과를 가져오게 

된다.

2. 우리나라의 지방교부세 제도

가. 지방재정의 현황

재정이론에 의하면, 이상적이고 바람직한 지방자치단체의 재정행위

는 공공서비스의 공급에 따른 비용이 자체재원으로 충당될 때, 즉 조세

의 가격기능이 제대로 작동할 경우에 이루어진다. 그러나 우리나라의 

경우 지방자치단체의 재원이나 재정력은 매우 풍족한 지방자치단체로

부터 극히 열악한 단체까지 불균등하게 분포되어 있으며, 지방자치단체

의 재정수입에서 자체재원은 평균적으로 30% 정도에 머물고 있어 지방

세의 가격기능을 기대하기 힘든 실정이다(표 1 참조).
[그림 2]는 지방자치단체의 열악한 재정상황의 추이를 보여주고 있

다. 1990년대 초반에 도입된 종합토지세(1991년), 지역개발세(1992년)에 

따라 재정자립도가 일시적으로 증가하였다가, 그 이후 꾸준히 낮아지고 

있는 것을 알 수 있다. 1990년 이후 지방세 및 세외수입이 지방재정수입

<표 1>  전체 세입에서 차지하는 지방자주재원의 비율(2002년)
(단위: 개)

자료: 행정자치부.
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       [그림 2]  지방자치단체의 재정자립도

 

       주: 재정자립도 = (지방세+세외수입)/일반회계 순계예산규모 x 100
     자료: 행정자치부, ｢2002 재정자립도 현황｣, 2003.

에서 차지하는 비중이 낮아진 현상은 복합적인 요인에 의해 설명될 수 

있다. 우선 현행 지방세는 재산세 및 보유세 위주로 구성되어 성질상 국

세에 비하여 경기에 민감한 측면이 있다. 예를 들어, 1997~98년의 경우 

국세수입은 3%의 감소를 보인 반면, 동 기간의 지방세수의 감소는 6.8%
에 이르렀다. 따라서 재정자립도의 저하가 지방자치단체의 재정규율의 

이완에서만 비롯되었다고 보기에는 무리가 있다. 또한 보유세 위주의 

지방세 구조는 경기침체시 동일한 징수노력에도 불구하고 국세에 비하

여 징세율이 낮게 나타나는 경향이 있음을 부인하기 힘들다. 
한편 [그림 3]은 지방세 구조와 더불어 행태의 문제(behavioral 

problem)로 인해 재정자립도가 저하됨을 보여주고 있다. [그림 3]에서 나

타나듯, 대체로 국세와 지방세의 징수율이 전반적으로 동행하는 성질을 

보이고 있으며, 1995년 지방자치단체장 선거 이전에는 지방세의 징수율

이 국세의 징수율을 다소 상회하는 모습을 보여주었다. 그러나 1995년 

이후 지방세의 징수율이 현저히 낮아지고 있으며, 특히 지방세 징수율

이 국세의 징수율을 항상 하회하는 모습을 보여주고 있다. 앞서 언급한 

(%)
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      [그림 3]  국세와 지방세: 징수율

        자료: 행정자치부, ꡔ지방재정연감ꡕ, 각년도.

바와 같이 이러한 현상이 1997년 이후 경기하강국면에서 나타나는 구조

적 요인에 의한 결과일 수도 있으나 최근 2000년 이후 경기회복기에도 

지방세 징수율이 국세의 징수율에 미치지 못하고 있음을 알 수 있다. 다
만 시계열상의 기간이 짧아 지방재정형태의 문제를 식별하기에는 많은 

어려움이 존재한다.3)

열악한 지방재정상황으로 많은 지방자치단체들이 지방공공재서비스

의 상당부분을 중앙정부로터의 이전재원에 의존하고 있는 실정이다. 
2002년의 경우 일부 지방자치단체만이 불교부단체였을 뿐, 대부분의 지

방자치단체는 재정재원의 상당부분을 중앙정부의 교부세에 의존하였다

(표 2 참조). 높은 중앙정부 의존성은 지방 이전재원의 한계비용을 자체

재원의 한계비용보다 낮게 만들어 지방공공재 공급에 있어 비효율성이 

발생하는 문제를 일으키는 ‘재정착시현상(fiscal illusion)’을 초래한다.

  3) 지방세 징수율이나 종합토지세 과표 현실화율의 변화로 인해 지방자치단체의 지방

세수 증대노력이 약화되었다는 연구가 있다(원윤희[2001]).
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합 특별시 광역시 도 시 군

합 179 1 6 9 72 91

교부단체 169 6 8 64 91

불교부단체  10 1 1  8 -

<표 2>  2002년 지방교부세의 교부단체 및 불교부단체

(단위: 개)

자료: 행정자치부, ꡔ지방교부세 산정해설ꡕ, 2002.

견실한 지방재정의 구현은 효과적인 정부 간 재정지원제도를 필요로 

한다. 바람직한 재정지원제도가 갖추어야 할 최소한의 요건은 제도가 

‘간결(simple)하고, 포괄적(comprehensive)이며, 예측 가능(reliably predict- 
able)’하여야 한다(Bird and Smart[2001])는 것이다. 또한 재정지원제도는 

중앙정부와 지방자치단체의 수직적 불균형(vertical imbalance)과 지방자

치단체 간의 수평적 불균형(horizontal imbalance)을 시정하여야 한다. 이
러한 대전제를 바탕으로 이전의 많은 연구들은 효과적인 재정지원제도 

설계를 위한 유용한 지침을 주고 있다. 
선행 연구들에 따르면, 첫째 재정지원제도는 지방공공재 공급에 있

어서 형평성과 함께 지방조세의 가격기능 왜곡을 최소화시킴으로써 경

제적 효율성을 보장하는 방향으로 설계되어야 한다. 지방공공재 공급의 

형평성과 관련하여 Shah(1996)는, 1인당 세입 또는 조세부담의 균등에 

초점을 두는 제도(예: 캐나다)는 지방공공재 공급비용의 측면을 무시함

으로써 재정형평화를 달성하기 힘들 뿐 아니라 경제적 효율성도 확보할 

수 없음을 지적하였다.
둘째, 기존의 연구들에 따르면, 재정지원제도의 설계에 있어 보조금

의 산정공식과 배분은 가능한 한 간결하고 예측 가능하고 투명하여야 

한다. 재정지원제도는 지역과 지역 간의 재정상황이 서로 다르다는 사

실에 입각하여 지역 간 재정 불균형을 해소하는 것을 목적으로 한다. 이
러한 취지에 비추어, 보조금의 산정과 배분에 있어 지역적 특성과 이질

성을 가능한 한 많이 고려하는 것이 당연할지도 모른다. 그러나 Bird 
and Smart(2001)가 지적하였듯이, 지역적 특성을 고려하기 위하여 너무 
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많은 측면을 산정과 배분과정에 적용할 경우 보조금제도 전체의 투명성

과 책임성을 훼손할 수 있음을 간과해서는 안 된다. 
셋째, 재정지원의 목적에 따라 이에 부합하는 보조금(예: 조건부, 무

조건부 등)을 사용하여야 한다. 가령 재정지원사업이 국가적으로 중요

한 외부유출효과(spillover effect)가 있고 사업의 편익이 지방주민에게도 

귀속되는 경우 보조금의 형태는 조건부 매칭(conditional matching grant)
이 적합할 것이다. 반면 지원의 목적이 일반적․통상적 경비보조일 경

우 무조건적 일반보조금(unconditional general grant)이 적합하게 된다. 따
라서 보조금의 사용은 목적에 따라 신중하게 선택되어야 한다. 

넷째, 재정지원제도는 지방자치단체의 영향력과 통제력 밖에 있어야 

한다. 만약 그렇지 않으면 지방자치단체가 징세노력을 기울이는 대신 

보조금 산정과 배분의 결정과정에 영향력을 행사하여 재정수입의 증대

를 꾀하게 되는 이른바 도덕적 해이(moral hazard) 또는 역인센티브

(counter incentive)의 문제가 발생하게 된다. 이러한 상황하에서는 재정지

원제도가 지방자치단체의 바람직하지 않은 행위를 지원하고 조장하는 

제도로 전락하게 된다.

나. 지방교부세의 변천과 결정과정

우리나라의 지방재정조정제도의 시초는 1950년대 초 ｢지방분여세법｣

의 제정으로 거슬러 올라간다. 그 이후 지방재정조정제도는 많은 변천을 

겪어왔다. <표 3>은 지방교부세제도와 관련법의 변천과정을 보여준다.
지방재정조정제도는 초기에는 교부세액을 소수의 특정세목의 일정

비율로 결정하여 오다가 1960년대에 이르러 전기․가스세, 주세 등으로 

점차 세목이 확대되었다. 1972년 8․3조치로 인하여 지방재정조정제도

는 큰 전환점을 맞이하게 되었다. 우선 오일쇼크에 따른 국가경제의 긴

박한 상황으로 인하여 1973년부터 지방교부세의 법정교부율을 일시 정

지하고, 교부세 총액을 정부예산이 정하는 바에 따라 결정되도록 함으

로써 지방자치단체에 대한 중앙정부의 통제력을 강화하였다. 8․3조치

에 의해 위축되었던 지방재정은 1983년에 법정교부율을 내국세의 

13.27%로 환원하고 최근에 다시 이를 15%로 인상함으로써 본격적인 재
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관련 법령
시행

연도
총        액 특별교부금 규모 비  고

임시

지방분여세법
1951

토세 및 영업세 예산액의 346.8/1,000~

133.9/1,000 해당액

분여세 총액의

260/1,000

지방분여세법 1952
제2종 토지수득세와 영업세의 

15/100 해당액

분여세 총액의 

40/100

지방재정조정

교부금법
1954

제1종 토지수득세의 8.8/100

제2종 토지수득세의 50/100 해당액

유흥음식업의 30/100 해당액

분여세 총액의 

40/100

지방교부세법

1958

① 영업세, 유흥음식세, 입장세, 전기

가스세의 40/100 해당액

② 제1종 토지수득세의 8.8/100

   제2종 토지수득세의 50/100 해당

액

보통교부금 총액

의 30/100

1962

① 영업세, 입장세, 전기가스세의

   40/100 해당액

② 주세 중 탁약주세의 85/100 해당

액

총액 중 ①의 

재원의 10/100

1966

영업세, 전기가스세, 주세(탁약주세 

제외)의 50/100 해당액과 정산액(보

통교부세 총액)

보통교부세 총액

의 10/100 해당

액

1968
내국세의 160/1,000 해당액

(보통교부세 총액)

보통교부세 총액

의 10/100

법정률

(17.6%)

1972.

 8. 3

｢경제의 안정과 성장에 관한 긴급명

령｣에 의하여 1973년부터 지방교부

세의 법정교부율을 일시 정지하고, 

교부세 총액을 정부예산이 정하는 

바에 따르도록 함.

기 간 은 

1 9 7 2 년부

터 1982년

으로 함.

1983
내국세의 13.27% 해당액(보통교부세 

총액)

교부세 총액의

 1/11

2000 법정률을 내국세의 15%로 인상 
교부세 총액의

 1/11

<표 3>  지방교부세 변천과정

 자료: 행정자치부, ꡔ지방교부세 산정해설ꡕ, 2002.
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지방교부세 지방양여금 국고보조금

정자치를 위한 기반을 마련하게 되었다.4)

오늘날 지방재정지원은 크게 세 가지 형태로, 즉 지방교부세, 지방양

여금, 국고보조금으로 이루어지고 있다. [그림 4]는 각각의 지방재정보조

금의 시간에 따른 변천과 경향을 보여주고 있다. 1990년대 초 지방교부

세가 전체 지방재정지원 총액에서 차지하는 비중은 60%로 압도적으로 

높았으며, 그 뒤를 국고보조금(25~30%)과 지방양여금(10~15%)이 따르고 

있었다. 이러한 구성비는 1990년대 후반에 급격한 변화를 겪게 되었다. 
1999~2000년의 경우 지방교부세가 전체 지방재정조정 총액에서 차지하

는 비중은 40%로 감소하였으며, 지방양여금과 국고보조금은 60%로 급

격히 증가하였다. 이러한 역전에 대하여 원윤희(2001)는, 1990년대 말 외

환위기로 인한 지방재정의 취약성을 중앙정부가 보전하여 주는 과정에

서 공식에 따른 교부세보다는 임의적 성격이 강한 양여금과 보조금을 통

하여 해결하려 하였음을 보여주는 것이라 지적하였다. 이러한 지적은 외

환위기 극복 이후 최근 경제의 회복과 더불어 지방양여금과 국고보조금

      [그림 4]  지방교부세, 지방양여금, 국고보조금의 추이

     자료: 행정자치부, ꡔ지방재정연감ꡕ, 각년도. 

  4) 최근 법정교부율의 15%에서 18.3%로의 인상이 추진되고 있다. 
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의 비중이 줄어드는 추세를 보이는 것으로 볼 때 타당하다고 여겨진다.
교부세는 두 가지로 나누어진다. 보통교부세는 기준재정수요와 수입

의 식에 따라 배분되는 일반보조금으로 교부세 전체 재원인 내국세의 

15% 중 10/11에 해당하는 금액으로 운용된다. 각 지방자치단체의 교부

세는 기본적으로 기준재정수요와 수입의 차이, 즉 재정격차에 의하여 

결정된다. [그림 5]는 교부세의 결정과정을 도식화하여 보여준다.
특별교부세는 교부세 총액의 1/11에 해당하는 재원으로 운영되며, 보

통교부세와는 달리 공식이 아닌 중앙정부의 임의적 판단에 의하여 교부

액과 배분이 결정된다(2003년 예산기준 1.2조원).5) 특별교부세의 배분 

근거는 지방교부세법 제9조에서 찾을 수 있는데, 제9조는 ‘특별한 재정

수요’에 한하여 특별교부세 사용을 허용하고 있다. 그러나 ‘특별한’ 상

황에 대한 구체적인 규정과 기준이 모호할 뿐 아니라 자의적으로 해석

될 소지가 있다. 
특별교부세는 주로 지방정부의 재정보전(20%), 시책사업(30%), 지역

현안과 관련 재원(20%), 지역개발(20%), 재해대책(10%)에 사용되는데, 
이 중 재정보전 및 지역현안 관련 사업은 형평화 역할을 담당하는 보통

교부세 성격과 중복되고, 시책사업이나 지역개발사업은 국고보조금사업

이나 지방양여금사업과 유사․중복되는 면이 있다. 또한 특별교부세는 

구체적 교부사유, 지급액, 사후평가 및 감사결과의 보고의무가 규정되지 

않아 투명성과 객관성에 많은 의문이 제기되고 있는 실정이다. 한편 재

정상 부득이한 수요가 있는 경우(지방교부세법 제4조 제3항) 특별교부

세 중 재정보전과 지역현안 관련 재원은 형평화 취지에 맞게 보통교부

세에 통합하여 운영하고, 시책사업과 지역개발 관련 재원은 지역균형발

전을 위한 재원으로 활용하는 것이 바람직하다. 이 경우 특별교부세의 

역할은 재해대책 관련 부분에 한정될 것이다. 
정부는 교부세 외에 별도로 증액교부금을 지급할 수 있다. 증액교부

금은 부득이한 재정상 수요(예를 들어, 영국의 경우에 있어서처럼 교부

율의 변경에 따른 급격한 재정수입의 변화 등)에 따라 교부되는데 현행

  5) 2003년 12월 국회를 통과한 개정된 지방교부세법에 따라 2005년부터 특별교부세의 

지원대상이 현행 5개에서 2개로 축소되며 재원규모도 현행 교부세 총액의 9.09%에

서 4%로 줄어들 전망이다.
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기준재정수요 기준재정수입

기초수요
기초수입

(보통지방세수입×80%)

기초수요 보정 기초수입 보정

지출감소에 대한 

인센티브

징세노력에 대한 

인센티브

⇩ ⇩
기준재정수입 계산기준재정수요 계산

재정부족액

보통교부세 배정

보 정

[그림 5]  교부세의 결정과정

증액교부금은 본래의 취지와는 달리 추가적인 재정수요를 충당하기 위

하여 사용되고 있다(예: 관공서 이전비용 또는 지역개발사업 재원). 외

국의 경우 재정상 부득이한 경우에 대하여 엄격하게 적용함으로써 재정

규율을 확립하고 있는 사실에 비추어 우리나라의 경우도 증액교부금이 

무원칙하게 배분되는 현상을 막아야 할 것으로 보인다.
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Ⅲ. 교부세의 재정형평화에 대한 선행연구

본장에서는 교부세제도의 재정형평화에 대한 선행연구의 결과를 간

략히 소개한다. 교부세의 형평화 효과와 관련하여 많은 연구가 있어왔

으나, 다소 엇갈리는 결과를 보이고 있다. 
박병희(1996), 박정수(1997)는 광역자치단체를 대상으로 교부세의 재

정형평화 기능을 분석하였으며, 박완규․이종철(2001)은 시․군을 대상

으로 교부세의 재정형평화 효과를 분석한 결과 재정불균등이 심화되어 

교부세의 재정형평화 효과가 약함을 보였다. 또한 김정훈(2001)은 지방

교부세의 평준화 계수가 지속적인 하락을 보여 지역 간 격차가 확대되

는 현상을 보였다.         
반면 이효(1997), 박완규(1999)는 시․군을 대상으로 한 교부세의 형

평화 기능을 분석하였는데, 시의 경우 재정불균등이 심화된 것으로 나

타난 반면 군에 있어서는 균등화 효과가 일부 존재하는 것으로 보고하

였다. 한편 서정섭(1997)은 시를 대상으로 한 분석에서 1980~90년 기간

동안에는 재정균등화 효과가, 1994년에는 불균등이 심화되는 것으로 보

고하였다. 나아가 김태일(1999), 김태일․김재홍․현진권(2001)은 시․

군 모두에서 교부세의 뚜렷한 재정형평화 기능이 있음을 보고하였다. 
교부세의 재정형평화 기능에 대한 상이한 연구결과는 몇 가지 요인

에 기인하는 것으로 보인다. 첫째, 각 연구자의 관점에 따라 교부세가 

의도하는 형평화 대상이 다를 수 있다는 점이다. 가령 박정수(1997)는, 
교부세는 각 지역 간 재정력(지방세+지방교부세)의 형평화를 추구하는 

것으로 이해하고 있으며, 이 경우 지방교부세는 재정력의 격차를 확대

시킴으로써 형평화 기능이 미흡하다는 주장을 하였다. 반면 김태일

(1999)은, 재정력만으로 지방교부세의 형평화 기능을 평가하는 것은 타

당하지 않다는 인식에서 지출과 관련된 비용을 고려할 경우 교부세의 

재정형평화 기능을 확인할 수 있었음을 주장하였다. 
둘째, 재정지원 대상에 따라 결과가 달라질 수 있음을 보여주고 있

다. 사회․경제적 측면에서 이질성이 심한 광역자치단체나 시의 경우 

교부세의 재정형평화 기능이 미흡한 것으로 나타나는 경향이 있으며 



122  KDI 政策硏究 / 2004. Ⅱ

선행연구 분석연도 대상 측정방법 결 과

박병희(1996)
 1991~

94
광역 KP지수 재정불균등 심화(1994년)

박정수(1997)
 1970～

95
광역

평준화 

계수
재정불균등 심화(1990년 이후)

이 효(1997)  1995 시․군 변이계수
시: 재정불균등 심화

군: 균등화 효과 미약

서정섭(1997)
 1980～

94
시 변이계수

균등화 효과 존재(1980, 1985, 
1990년)

재정불균등 심화(1994년)

박완규(1996)  1994 시․군 타일지수
시: 재정불균등 심화

군: 균등화 효과

박완규(1999)
 1996～

98
시․군 변이계수

시: 재정불균등 심화

군: 균등화 효과

김태일(1999)
 1994～

97
시․군 변이계수 시․군 모두 균등화 효과 존재

박완규․이종철

(2001)
 1995,
1999

시․군 지니계수 시․군 모두 세입불균등 확대

김태일․ 

김재홍․현진권

(2001) 

 1995,
1997

시․군 변이계수
시․군 모두 뚜렷한 수평적 재

정형평화 효과 

김정훈(2001)
 1991~

2000
광역․

시․군

평준화

계수
지역 간 격차 확대

(박병희[1996], 박정수[1997]), 상대적으로 동질적인 군의 경우 균등화 효

과가 큰 것으로 나타나는 현상(이효[1997], 박완규[1996])을 볼 수 있다. 
다만 이러한 관찰은 절대적인 것은 아니며 분석대상뿐만 아니라 분석 

자료의 기간에도 많은 영향을 받는 것으로 보인다(서정섭[1997]).
교부세의 재정형평화 기능을 평가하는 데 있어 본 연구와 기존 연구

<표 4>  지방교부세의 균등화 효과 선행 연구

자료: 김정훈(2001)의 <표 IV-2>를 바탕으로 연장하였음.
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의 차이점은 크게 두 가지로 볼 수 있다. 우선 본 연구는 교부세의 목적

이 재정지출과 수입의 차이인 재정편익의 지역적 균등화를 궁극적인 목

표로 한다는 가정에서 간단한 모형을 이용하여 재정편익을 계산하고 이

를 바탕으로 형평화 기능을 평가하였다. 또한 전통적인 불균등도 지수

(예: 지니계수, 변이계수, 평준화계수)가 가지는 한계점을 지적하고 재정

편익의 지리적 분포까지 고려하는 방법을 채택하였다. 본 연구의 이러

한 방법적인 특징은 다음 장에서 상세히 다루고자 한다.      

Ⅳ. 순재정편익과 교부세의 형평화 기능 평가

1. 순재정편익 추정을 위한 모형

재정지원제도의 중요한 기능 가운데 하나는 경제적 효율성을 제고하

는 것이다. 경제적 효율성 제고의 한 방법은 인구가 한 지역으로 지나치

게 집중되는 경제적 유인을 줄이는 것으로 이는 지역 간 순재정편익의 

형평화를 통하여 달성할 수 있다(Shah[1994]). 이해의 편의를 돕기 위하

여 두 지역 A와 B를 상정하자. 지역주민의 효용(U)은 공공서비스의 소

비로부터 오는 순재정편익(NB)과 사적재화의 소비로부터 오는 효용 w
의 합으로 정의한다. 이를 수식으로 표현하면, A지역 주민의 효용은 

=+로, B지역 주민의 효용은 =+로 나타낼 수 있다. 만
약 <일 경우 경제적 동기에 의하여 A지역에서 B지역으로의 인구

이동이 있게 된다. 인구이동이 더 이상 일어나지 않는 시점은 지역 간 

경제적 유인이 사라지는 시점, 즉 =가 될 것이다. 만일 =이

고 두 지역 간 재정편익이 다르다면 이는 두 지역 간 노동생산성에 차

이가 있음을 의미한다. 노동생산성의 지역 간 격차가 존재하는 것은 노

동생산성이 낮은 지역으로부터 높은 지역으로 인구를 재배치하여 전체 

노동생산성의 증대를 꾀할 수 있으므로 경제의 효율성 측면에서 바람직

하지 않다. 따라서 이상적인 경제에서는 지역 간 순재정편익과 노동생

산성이 같게 되는 점에서 균형을 이루는 것이다(=와 =).  
순재정편익을 실증적으로 계산하는 방법은 두 가지로 생각해 볼 수 
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있다. 첫째는 직접적으로 지방공공재 공급의 편익과 비용을 계산하는 

것이다. 이 방법의 장점은 인위적인 가정이나 모형의 설정 없이 순재정

편익을 측정하게 되어 가정과 모형 설정에서 오는 오류로부터 영향을 

받지 않는다는 점이다. 하지만 다양한 지방공공서비스에 대하여 개별적

으로 편익과 비용을 계산해야 하며 이를 위한 광범위하고 상세한 데이

터가 요구된다는 단점이 있다. 따라서 본 연구는 보다 간접적인 접근으

로 1인당 재정편익의 모형을 설정하고 모형의 모수를 계량적으로 추정

함으로써 순재정편익을 계산하는 방법을 택하였다. 구체적으로,  는 지

방공공재에 대한 재정지출을,  는 인구를,  는 1인당 조세부담을, 

는 1인당 중앙정부로부터의 재정지원액을 의미한다고 하면, 지방자치단

체 i의 순재정편익  는 다음과 같이 나타낼 수 있다(Boadway and 
Flatters[1982]).6)

    b i=u (
g i

N β
i

, t i )=
g i

N β
i

- t i s.t. g i= t i N i+ s i N i
 .  (4)

식 (4)에서 지역주민의 효용함수 중 사적 소비부분은 무시되었는데, 
이는 모형을 단순화시킬 필요가 있었기 때문이며 또한 각 지방자치단체

의 평균임금에 대한 자료가 없었기 때문이다. 식 (4)에 따르면 지역주민

은 지방공공서비스로부터  
 의 효용을 누리며  의 재정부담을 비

용으로 지불하게 된다. 식 (4)의 모수 는 지방공공재의 제공에 있어서 

규모의 경제를 나타내는 혼잡계수로서 0과 1 사이의 값을 가지며 지방

공공재의 ‘공공성(publicness)’을 측정한다. 만약 지방자치단체가 공급하

는 공공재가 순수공공재인 경우 는 0이 되며, 이는 공공재 소비에 있

어서 혼잡성(congestion)이나 배타성(rivalry)이 존재하지 않음을 의미한다

(즉,  
   ). 이와 반대로 순수 사적재화일 경우 는 1이 된다(즉, 

 
   ).

  6) Boadway and Flatter(1982)의 모델은 기본적으로 서구국가의 재정시스템을 염두에 두

고 있다. 따라서 지방세의 기능 및 세입세출의 결정과정과 조정제도가 다른 한국의 

현실에 적용하는 데는 다소 무리가 있다. 다만 본고에서 고려하는 모델은 기본적인 

개념을 단순화하여 보여주는 것에 의미가 있으며, 이를 한국 실정에 맞는 모형으로 

변형하는 노력이 있어야 할 것으로 보인다.
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연도 군수 평균 표준편차

1994 84 0.105 0.036
1995 84 0.113 0.033
1996 84 0.126 0.037
1997 84 0.128 0.036
1998 84 0.130 0.033
1999 84 0.128 0.033
2000 84 0.143 0.038

지방공공재 공급비용이 전적으로 지방세 수입에 의해 충당될 필요는 

없다. 식 (4)의 제약식에 나타난 바와 같이, 중앙정부는 지방재정조정제

도를 통하여 지방자치단체에 보조금   을 지급함으로써 재정지출을 

지원하게 된다. 모형의 단순화를 위하여 보조금의 형태(일반보조금, 조

건부 보조금, 매칭․비매칭 보조금 등)에 대한 구별과 각 형태에 따라 

효용함수에 미치는 상이한 결과는 논외로 한다. 주목할 점은 모형에서

와 같이 1인당 보조금액 가 모든 지방자치단체에 대해 동일할 필요는 

없다는 것이다.7)

우리나라의 경우 각 지방자치단체가 지방세에 서로 다른 세율(탄력

세율)을 적용할 수 있도록 법적으로 허용하고 있으나 현실적으로 탄력

세율을 적용하는 경우는 매우 드물다. 특히 흥미로운 점은 일부 지방자

치단체의 경우 재정수입이 기준재정수요를 초과하고 있음에도 불구하

고 지방세율을 인하하지 않고 있다는 사실이다. 우리나라의 탄력세율 

적용과 그 문제점에 관한 연구는 본고의 초점을 벗어나므로 이를 다루

지는 않으나, 심도 있는 연구가 필요하리라 판단된다. 다만 본 연구에서

는 탄력세율의 적용이 매우 드물다는 현실에 비추어 1인당 군(郡)의 지

방세 부담이 일정하다는 가정하에 논의를 전개하고자 한다(표 5 참조).

<표 5>  1인당 지방세 부담(郡)
(단위: 개, 백만원)

  주: 평균:  =0.125.
자료: 행정자치부, ꡔ지방재정연감ꡕ, 각년도.

  7) 물론 영국의 비거주세(NDR; Non Domestic Rates)와 같이 1인당 배분액이 고정되어 

있어 지방자치단체 간 차이가 없는 경우도 있으며 이 경우   가 될 것이다.
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식 (4)에서 제약식    을 이용하여 이를  에 대입한 후 로

그를 취하면 다음의 식을 얻을 수 있다.8)

       = +   +  log  +   ,                          (5)

순재정편익이 완전 형평화되었을 경우   가 성립한다. 이 경우 

식 (5)의 는 지방자치단체에 상관없이 항상 일정하게 되어 회귀분석에

서 상수항(c=+b)으로 취급될 수 있다. 그러나 순재정편익의 지역 간 

차이가 존재할 경우,  ≠ 가 되어 식 (5)를 회귀분석할 경우 와 함께 

모든 지방자치단체에 대하여 를 추정해야 한다. 이는 이론상 가능할 

듯 보이나 실제로는 불가능하다. 왜냐하면 횡단면 데이터의 분석에서 

관측치, 즉 지방자치단체의 수가 증가할 때마다 추정하여야 하는 모수 

도 동시에 증가하는 통계학적 문제(incidental parameter problem)에 직

면하게 되기 때문이다.
횡단면 데이터에서 오는 제약에 따른 순재정편익 추정의 기술적 불

가능은 패널 데이터를 사용함으로써 어느 정도 극복될 수 있다. 식 (5)
를 패널분석을 위한 계량모형으로 나타내면 

       =   +   +  log  +   ,             (6)

이 된다. 여기서 하첨자 t는 시간을 나타낸다. 만약 짧은 기간 동안 순재

정편익의 값이 상대적으로 안정적이라고 가정하면 =로 나타낼 수 

있을 것이다. 이 경우 식 (5)에서 지방자치단체 i의 t년도 1인당 재정지

원액 를 패널 형태로 나타내면 아래와 같다.

     =   +  log  +   +   ,                         (7)

식 (7)은 전통적인 패널분석을 통하여 모수를 추정할 수 있으며 그 

결과를 바탕으로 각 지방자치단체의 순재정편익( )을 구할 수 있다. 
그러나 식 (7)을 단순히 회귀분석할 경우 몇 가지 문제점이 발생한

다. 첫째, 가 인구에 의해서만 결정되느냐 하는 의문이 생긴다. 물론 

  8) 식 (5)의 구체적인 도출방법은 부록을 참조하라.
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지역의 인구규모가 교부세 결정에 있어서 중요한 변수임에 틀림이 없으

나, 현실적으로 인구 이외에 많은 변수들이 의 결정요인으로 고려되

고 있다. 특히 지방자치단체의 면적(S)과 낙후도(F)는 교부세 결정에 있

어 중요한 변수로 고려된다. 
인구는 사회․경제적 수준이 낮은 지역에서 높은 지역으로 이동하므

로 지역이 처한 상황은 인구규모에 결정적 영향을 미치게 된다. 또한 지

역의 사회․경제적 상황은 교부세 결정에 있어 중요한 변수로 작용하고 

있다. 이러한 사실이 시사하는 바는 만약 식 (7)에서 낙후도를 통제하지 

않을 경우 가 편향 추정됨을 의미하고 이를 바탕으로 계산된 재정편익

은 신뢰성을 잃게 되는 결과를 가져온다는 것이다. 따라서 식 (7)은 이

들을 포함하는 아래의 계량모형으로 설정되어야 할 것이다.9)  

       =   + log  +   +  +                    (8)

낙후도를 포함할 경우 추가적인 문제점이 발생한다. 각 지방자치단

체의 경제적 수준을 평가할 수 있는 소득이나 소비수준 등 대부분의 통

계자료가 부재하여 식 (8)에서 지역의 사회․경제적 낙후성을 대표하는 

적절한 변수(F)를 찾기가 매우 힘들다는 것이다. 현실적인 대안으로 한

국개발연구원의 ꡔ예비타당성조사 표준지침ꡕ에 수록된 지역낙후도를 사

용하는 방법을 생각해 볼 수 있으나 과연 지역의 복잡한 사회․경제적 

상황을 정확히 대변하고 있는가에 대해서는 의문의 여지가 있다. 이를 

계량분석과 연결하여 생각하면 측정오차(measurement error)로 인하여 식 

(8)의 모수가 편향 추정될 가능성을 시사한다. 구체적으로 F 대신 불완

전한 F'을 사용하여 회귀분석을 한다고 하자. 이때 두 변수의 관계는 

F'=F+로 표시될 수 있으며, 는 F' 부정확성과 관련된 측정 오차이다. 
이를 식 (8)에 대입하면 아래와 같이 된다. 

       =   +  log  +  +( -) +              

        =   +  log  +  + +(  -)           (8')

이때 Cov[  ,(－ )]= -var( )이 된다. 따라서 계량모형에 있

  9) 이러한 문제점을 지적해주신 익명의 논평자에게 감사드린다.
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어 직교성(orthogonality)이 보장되기 위해서는 낙후도가 교부세 결정의 

중요한 변수가 아니든지(즉, =0) 또는 측정오차가 없는(즉, var( )=0) 
경우인데 두 조건 모두 현실적인 가능성이 희박하다. 

지역낙후도를 추가하는 데 따르는 문제점을 해결하기 위하여 본 연

구는 도구변수(IV; instrument variable)로서 각 지역에서 최근접 광역시까

지의 거리(D)를 사용하였다. D는 지역의 낙후성과 일정한 상관관계를 

가질 것으로 예상할 수 있다. IV로서 D의 사용은 다음의 장점을 가진다. 
첫째, D는 현행 교부세 산정시 고려되는 사회․경제적 요인에 영향을 

받지 않을 뿐 아니라, 낙후도를 통하여 교부세 결정과정에 영향을 미칠 

뿐 다른 직접적인 경로를 통하여 교부세 결정에 개입할 가능성은 희박

하다. 둘째, D는 거리를 나타내는 지리적인 변수로서 측정에 있어 오차

가 발생할 여지가 작다는 장점을 가진다. 
다만 IV로서 D의 장점에도 불구하고 지리적 변수의 특성상 경제적 

현상을 설명하는 데 있어 지나치게 단순화하는 문제가 발생할 수 있다. 
가령 서울로부터 일정한 거리에 위치한 지방자치단체의 낙후도와 광주

로부터 동일한 거리에 위치한 지방자치단체의 낙후도는 많은 차이가 있

을 수 있다. 이러한 현상을 고려하지 않을 경우 IV로서의 D의 장점은 

반감되게 된다. 본 연구에서는 D와 최근접 광역시의 민간소비지출을 함

께 고려하였다. 최근접 광역시의 민간소비 지출을 사용한 이유는 지방

자치단체의 직접적인 경제상황을 파악할 수 있는 통계자료가 부재한 현

실에서 인접한 지역의 소비지출 수준이 파급효과(spillover effect)를 통하

여 지역경제와 가장 연관이 깊을 것이란 판단에서 비롯되었다.10)    
본 연구에서 사용한 IV는 우선 한국개발연구원의 ꡔ예비타당성조사 

표준지침ꡕ에 수록된 지역낙후도를 최근접 광역시까지의 거리(D)와 민간

소비지출 수준(C)에 회귀분석한 후 그 결과에 의해 추정된 낙후도의 예

측치(fitted value)를 사용하였다. 

 10) 민간소비지출 대신 소득(GRDP)을 사용하는 방법을 생각해 볼 수 있으나 지방경제

에 미치는 영향은 최근접 광역시의 소득보다 실질적으로 지출이 일어나는 곳과 더

욱 연관이 깊을 것으로 판단되었다. 예를 들어, 2001년 울산광역시의 1인당 GRDP는 

25,871천원으로 서울의 2.3배에 달하였으나 1인당 소비지출은 서울(7,887천원)보다 

낮은 6,926천원에 불과하였다. 지역 간 소득과 소비지출에 대한 상세한 논의는 문형

표(2003)를 참조할 수 있다.  
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       =   + log  + log  +                     (9)

F는 그 값이 클수록 지역의 상황이 좋은 것으로 해석되며 작을수록 

열악한 것으로 해석되고 있다.11) 표본에 사용된 군(郡)의 경우 지역낙후

도의 평균과 표준편차는 -0.531과 0.330으로 나타났으며, 최댓값은 0.578 
(양주군), 최솟값은 -1.153(신안군)으로 나타났다. 

최근접 광역시까지의 거리가 멀수록 F는 작은 값을 가질 것으로 예

상되며 실제 추정한 결과를 보면 =-0.098(sd=0.026)로 나타났다. 한편 

최근접 광역시의 민간소비지출이 클수록 파급효과에 따라 인근 지방자

치단체의 경제적 상황에 긍정적 영향을 미칠 것으로 예상되며 실제 추

정한 결과 모수값은 =0.136(sd=0.040)으로 나타났다. 회귀분석의 결과

를 바탕으로 계산된 낙후도의 예측치()와 지역낙후도(F)의 상관계수는 

corr(,F)=0.454로 나타났다.
식 (9)로부터 구한 를 IV로 사용하여 식 (8)을 회귀분석하였다. 앞서

설명한 바와 같이 식 (8)에서 지역낙후도 F를 사용할 경우 식 (8')에서 보

듯이 F와 오차항 간에 상관성이 존재할 가능성이 있다. 그러나 는 정의

상 오차항과의 상관성이 존재하지 않으며 동시에 F와의 연관성을 유지하

고 있어 IV로 사용할 경우 편향 추정의 문제점을 해결할 수 있다.
<표 6>은 회귀분석의 결과를 보여주고 있다. 비교를 위하여 식 (7)과 

ꡔ예비타당성조사 표준지침ꡕ에 수록된 지역낙후도를 이용하여 식 (8)을 

추정한 결과와 낙후도 IV를 사용하여 식 (8)을 재추정한 결과를 함께 제

시하였다.
회귀분석 결과 인구의 추정모수가 모두 음(陰)의 값을 가지는 것으로 

나타나 1인당 지방교부세가 인구수에 대하여 역비례한다는 많은 연구 

결과를 확인시켜주고 있다(김정훈[2001]). 인구의 추정모수와 관련하여 

보다 흥미로운 사실은 이를 이용한 혼잡계수의 추정에 있다. 혼잡계수

와 인구의 추정모수 간의 관계는 다음의 식을 통하여 구할 수 있다(부록 

참조). 

 11) 엄밀한 의미에서 한국개발연구원의 ꡔ예비타당성조사 표준지침ꡕ에 수록된 지역낙후

도는 지역발전도라고 하는 것이 옳은 것으로 판단된다. 참고로 전국적으로 서울이 

2.933으로 가장 높은 반면 전라남도 신안군이 -1.153으로 가장 낮다.   
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변수 추정모수

(1) (2) (3)

log(인구)
-0.0517 

   (0.0026)
-0.4289 

    (0.0019)
-0.0487 

    (0.0021)

log(면적)
0.0064 

    (0.0019)
0.0110 

    (0.0022)

지역낙후도()1) -0.0148 

    (0.0026)

지역낙후도()2) -0.0224 

    (0.0062)
R2      0.6928      0.7689      0.7456

혼잡계수( )      0.586      0.656      0.0610

<표 6> 교부세 추정결과(郡): 패널 임의모형(random effect model)

  주: 1) 지역낙후도는 값이 작을수록 지역상황이 열악한 것을 반영.
 2) 도구변수(거리와 민간소비지출)를 사용한 지역낙후도.
  는 1%에서 유의성(significance)을 나타냄. 

       = 1+ / ,                                         (10)

식 (10)에 <표 5>에 나타난 1인당 평균 지방세 부담액을 대입하여 구

해본 결과 혼잡계수는 0.586~0.656으로 나타났다.12) 이러한 혼잡계수의 

크기는 우리나라의 경우 일반 지방재정에서 교육 및 경찰 등이 제외되

어 있다는 점을 감안할 때 일반적으로 이러한 기능을 포함하는 외국의 

경우와 직접적으로 비교하기 힘든 측면이 있다.
면적의 경우 추정모수가 모든 식에서 통계적으로 유의한 양(陽)의 값

을 가지는 것으로 나타나 추정식에 포함된 제 변수의 크기가 동일할 경

우 지방자치단체의 면적이 클수록 1인당 지방교부세가 증가하는 것을 

알 수 있다. 이러한 관계는 기준재정수요 결정시 생활환경개선비, 주택 

및 지역개발비 등의 항목에서 면적을 명시적으로 고려하고 있는 현행 

교부세 산정공식을 고려할 때 당연한 결과이다. 

 12) Kim(2003)의 실증 연구결과에 의한 추정값은 0.55로 본 연구의 추정값에 비해 다소 

낮게 나타났다.
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지역의 낙후도는 현행 교부세 산정공식의 보정단계에서 지방교부세 

결정과정에 영향을 미치게 된다. 지방교부세법 제7조 3항은 보정이 필

요한 경우를 세 가지로 열거하고 있는데, 첫째 도서․벽지지역 등 특수

성을 고려할 필요가 있을 경우, 둘째 낙후지역 개발 등 균형발전을 촉진

하기 위하여 필요한 경우, 셋째 획일적인 교부세 산정공식의 적용에서 

오는 불합리한 측면을 해소할 필요가 있을 경우로 명시하고 있다. 
그러나 보정과정에 있어서 복잡성 및 불투명성과 관련하여 많은 문

제점이 제기되고 있으며 많은 연구가 뒤따랐다. 우선 회귀분석의 결과

를 볼 때 지역낙후도와 관련된 추정모수가 모두 음(陰)의 값을 가지므로 

지역의 사회․경제적 상황이 열악할수록(즉, 지역낙후도의 값이 작을수

록) 교부세가 증가하는 것으로 나타났다. 그러나 이러한 관계가 과연 보

정의 궁극적인 목적인 재정편익을 형평화하는 기능을 성공적으로 수행

하고 있음을 보여주는 것인가에 대한 의문은 여전히 남게 되며 이에 대

한 평가는 후술하고자 한다.
지역낙후도와 관련하여 계량학적으로 흥미로운 사실은 한국개발연

구원의 ꡔ예비타당성조사 표준지침ꡕ에 수록된 지역낙후도를 사용하여 

식 (8)을 추정한 모수가 -0.0148로 나타났으며 이를 거리와 민간소비지

출로 IV화한 경우 추정모수는 -0.0224로 나타나 두 추정모수 간에 차이

가 존재한다는 점이다. 이러한 사실은 한국개발연구원의 ꡔ예비타당성조

사 표준지침ꡕ에 수록된 지역낙후도가 불완전한 지표일 가능성을 보여주

고 있다. 즉 식 (8')에서 보듯이 낙후도가 측정오차를 포함하는 변수

(error-ridden variable)일 경우 낙후도와 오차항 간에 음(陰)의 상관관계

(Cov[  ,(－ )]= -var( ))가 존재하게 되고, 측정오차로 추정된 

모수()와 불편추정치() 사이에 아래의 관계가 성립한다.

     E() = 
  

  
                                  (11)

여기서   와  는 F와 F'의 조건부 분산을 의미한다. 

F'=F+의 관계에서  >  이 성립하여 는 불편추정치

에 비하여 0에 가까운 값(<<0)을 가지게 된다. 그러나 IV를 사용할

경우 낙후도와 오차항 간의 상관관계는 발생하지 않고 식 (11)에서와 같
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은 편향추정이 일어나지 않는다. IV에 의한 추정모수를 불편추정치로 

간주하고 ꡔ예비타당성조사 표준지침ꡕ에 수록된 지역낙후도의 정보 대 

교란신호의 비율(signal to noise ratio; SNR=   /  )을 구해보

면 1.947이 되어 ꡔ예비타당성조사 표준지침ꡕ에 수록된 지역낙후도 분산

의 약 33.9%가 측정오차에 의한 것으로 짐작할 수 있다. 

2. 순재정편익의 측면에서 본 교부세의 형평성 평가

<표 6>에서 F의 IV를 사용한 회귀분석의 결과를 이용하여 아래의 식

에 따라 각 군의 순재정편익을 계산하였다. 

       =   - ( + log ++ )                (12)

여기서     를 의미한다. 식 (12)는 일견 복잡하게 보일

수 있으나 그 내용을 살펴보면 매우 간단하다. 우선 우변의 항은 회귀분

석 결과에 따른 잔차항(residuals)임을 알 수 있다. 즉, 잔차항( )은 순재

정편익이 고정효과(fixed effect)의 형태를 가지는 = +의 모습으로 

나타나므로 이를 시간의 경과에 따라 평균할 경우 E( )=E( )+E( )가 

된다. 여기서 오차항은 정의에 의해 E( )=0이므로 결국 E( )=E( )가 

된다. 식 (12)는 표본의 잔차항을 시간의 경과에 따라 평균할 경우 순재

정편익을 구할 수 있음을 보여준다.     
[그림 6]은 식 (12)에 의해 계산된 1994~2000년의 각 군의 1인당 평균 

순재정편익의 분포를 보여준다. [그림 6]에 나타난 군의 경우 순재정편

익의 평균은 87.6만원이고 표준편차는 4.6만원으로 78.3만~96.9만원(평
균±2×표준편차)의 범위에 순재정편익의 94.6%가 포함될 정도로 밀집

된 분포를 가진다. 불균형도를 나타내는 방법으로 흔히 사용하는 지니

계수의 경우 그 값이 0.029에 불과하여 순재정편익이 매우 균등하게 분

포되어 있음을 뒷받침한다.
기존의 연구는 지방교부세의 형평화 기능을 측정하는 데 있어 전통

적인 방법인 변이계수, 지니계수, 집중지수, K-P지수를 사용하였다. 그

러나 기존의 연구가 가지는 한계는 재정편익의 지역적 균형을 살펴보는
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    [그림 6]  순재정편익(net fiscal benefits)의 분포(郡)(1994~2000년)

데 한계를 가진다는 사실이다. 
순재정편익의 형평화 기능에서 지리적 분포가 중요한 이유를 살펴보

기 위해서 다음의 가상적 상황을 생각해보자. 논의의 편의를 위하여 여

섯 개의 지방자치단체가 지리적으로 일직선상 왼쪽에서 오른쪽으로 위

치하고 있다고 하자. 그러면 직선상의 지리적 분포는 { ,  ,  ,  , 
 , }이다. 즉, 는   및 와 인접하고 있으며 과 는 지리적으

로 가장 먼 곳에 위치하고 있다. 여기서 가상적 순재정편익의 분포 {1, 
2, 3, 4, 5, 6}과 {1, 3, 6, 2, 5, 4}를 가정하자. 우선 지니계수로 측정된 

두 개의 가상적 순재정편익의 불평등도는 같음을 알 수 있다. 그러나 첫 

번째의 경우 지방자치단체의 지리적 위치가 왼쪽에서 오른쪽으로 이동

하면서(→) 재정편익이 증가하고 있는 반면, 두 번째의 경우는 재정

편익의 크기에 있어 일정한 지리적 패턴을 찾기 힘들다. 이상의 예는 일

부 지역의 순재정편익이 타 지역에 비하여 전반적으로 높게 나타나는 

현상을 보인다면, 비록 지니계수로 측정된 불균등지수의 값이 같아도 

순재정편익이 형평화되었다고 보기 힘들다는 사실을 보여준다.
한 가지 중요한 사실은 지방교부세의 지리적 패턴과 재정형평화 기능 

간의 관계이다. 최근접 광역시까지의 거리가 멀수록 지역의 낙후정도가 
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심하고 교부세의 산정시 이를 고려하여 보정할 경우 광역시에서 가까운 

군(郡)들은 1인당 교부세가 작고 먼 군(郡)들은 교부세가 클 것이므로 교

부세의 지리적 상관관계가 뚜렷할 것을 예상할 수 있다.13) 이러한 교부

세의 지리적 패턴은 재정편익의 형평화를 위해 당연한 현상이다. 
여기서 분명히 하여야 할 점은 교부세의 지리적 패턴과 순재정편익

의 지리적 패턴이다. 즉, 최근접 광역시까지의 거리와 낙후정도가 일정

한 상관관계가 있을 때 재정형평화를 위하여 교부세는 일정한 지리적 

패턴을 지닐 수밖에 없다. 그러나 지방자치단체의 지출액과 교부세와 

지방세의 부담으로 결정되는 순재정편익은 교부세가 재정형평화 기능

을 성공적으로 수행할 경우 지리적 상관성이 미약해야 됨을 의미한다. 
이는 식 (12)에서 순재정편익이 낙후도 IV를 포함하는 회귀분석의 결과

에 따른 잔차항에서 구해지고 있다는 사실로도 알 수 있다.
순재정편익의 지리적 분포를 살펴보기 위하여 각 군의 순재정편익을 

지도상에 표시하였다. [그림 7]을 시각적으로 살펴볼 때 접경지역(강원 

북부와 경기 북부)과 산악지역(태백산맥과 소백산맥), 내륙의 군들이 상

대적으로 재정편익이 낮은 형태를 보이고 있다. 
재정편익의 지리적 패턴을 보다 체계적으로 보기 위해 다음과 같은 

공간 가중치 행렬(SWM; spatial weight matrix)을 정의하였다. N개의 지

방자치단체가 존재할 경우 SWM은 N×N의 행렬이 되며 i열과 j행의 요

소(element)는 로 표시된다. 여기서 는 지방자치단체 i와 j의 지리

적 상황을 보여주는데, 만약 i와 j가 근린(近隣) 지역일 경우 =1이고, 
그렇지 않은 경우는 =0으로 정의하였다.14)

SWM을 이용한 순재정편익의 지리적 패턴은 아래의 Moran’s I  통계

치에 의해 나타낼 수 있다(Moran[1948]).

       = ( /)[]/

 ,                    (13)

여기서  =－ 이고 =이다. 

 13) 본 연구결과의 지리적 상관성의 해석에 있어 날카로운 지적을 해주신 익명의 논평

자에게 깊이 감사드린다. 
 14) 본 연구에서 사용된 SWM은 1차적 근린성(first-order contiguity)에 바탕을 둔 SWM이

다. 근린성과 관련한 다양한 SWM의 형태는 Anselin(1988)을 참조할 수 있다. 
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    [그림 7]  순재정편익의 지리적 분포: 郡 

순재정편익이 지리적으로 일정한 패턴을 보이지 않을 경우 Moran’s I
의 기댓값은 E(I)= -1/(N－1)에 근사하게 된다. Moran’s I의 값이 커질수

록(즉, I>E(I)), 순재정편익은 정(正)의 지리적 자기상관성(positive spatial 
autocorrelation)을 가지게 된다. 정(正)의 지리적 자기상관성을 본 연구와 

관련지어 생각해 보면 지역 i의 순재정편익이 인접한 지역 j의 순재정편

익과 유사한 값을 가지게 될 확률이 높다는 것을 의미한다. 즉, 순재정

편익이 높은 지역은 높은 지역끼리, 낮은 지역은 낮은 지역끼리 지리적

으로 밀집된 분포를 보이게 된다. 이와 반대로 I<E(I)이면 부(負)의 지리

적 자기상관성이 존재하게 되고, 이 경우 높은 순재정편익을 가진 지역 

i와 낮은 순재정편익을 가진 지역 j가 서로 인접하게 되는 경향이 나타

난다. 지리적인 패턴이 없다는 귀무가설하에서 Moran’s I는 z통계치를 

따르는 것으로 알려져 있으며 이를 이용하여 지리적 자기상관성에 대한 

가설검증을 수행할 수 있다.
만약 현행 지방교부세제도가 재정형평화 기능을 성공적으로 수행한
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변  수 I E(I) sd(I) z p-value

순재정편익 0.129 -0.012 0.086 1.636 0.051

<표 7>  지리적 자기상관성(Moran's I): 郡

다면, 지역 간 순재정편익과 지리적 근접성 간의 상관관계는 약해야 한

다. 반대로 재정형평화의 기능이 미약할 경우, 순재정편익이 일정한 지

역에 따라 군집되어 나타나는 모습을 보이게 될 것이다. [그림 7]에 나

타난 지리적 순재정편익 분포도의 Moran’s I를 구해본 결과 I는 0.129의 

값을 가졌으며 z-통계치는 1.63으로 나타났다(표 7 참조). 
<표 7>의 결과에서 Moran’s I가 양(陽)의 값을 가지는 것으로 나타나 

순재정편익의 과다에 따라 지리적으로 일정한 패턴을 보이고 있음을 시

사하고 있다. 비록 Moran’s I의 값이 5%의 유의수준에서 매우 근사(近
似)한 값으로 기각되었으나(p-value=0.051) 10%의 유의수준을 적용할 경

우 통계학적으로 유의미한 값을 가진다. 
이상의 결과는 지역 간 격차 해소를 위한 교부세의 취지에 비추어 

많은 시사점을 주고 있다. 즉, 지역 간의 재정격차 완화를 목적으로 교

부세의 성과를 평가하기 위한 대부분의 연구에서 사용한 전통적인 불균

형도 측정방법은 미흡하다는 사실이다. 순재정편익을 측정하여 본 결과 

지니계수가 0.029로 나타나 완전평등에 가까운 수치를 보였다. 그러나 

지리적 분포를 고려할 경우 지니계수로 측정된 낮은 불평등도에도 불구

하고 지리적 자기상관성을 측정하는 Moran's I가 양(陽)의 부호를 가짐

으로써 순재정편익의 많고 적음에 따라 일정한 지리적 패턴을 보이는 

것으로 나타났다. 이러한 사실로 비추어 현행 교부세제도가 형평화 기

능을 성공적으로 수행하고 있다고 단정하기 힘들다. 특히 위의 결과는 

군 단위의 재정편익분석을 통해서 얻어진 것이며, 군의 경우 다른 지방

자치단체에 비하여 상대적으로 동질적인 표본으로 볼 수 있음을 감안할 

때 자치구 및 시의 순재정편익을 연구에 포함시켜 분석할 경우 교부세

의 형평화 기능은 더욱 낮게 나타날 것으로 예상된다. 이를 위한 포괄적

인 후속 연구가 있어야 할 것이며 더불어 현행 교부세의 재정격차 완화

기능을 재검토해 볼 필요가 있다.
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V. 요약 및 결론

지난 10년간 지방자치시대와 함께 진행된 지방분권은 최근 참여정

부의 주요 국정과제로 선정될 만큼 많은 관심과 기대 속에 추진되고 있

다. 이제 지방분권은 사치스러운 선택의 문제가 아니라 절박한 과제로 

다가왔으며, 이는 과거 수십 년간 진행되어온 수도권 집중화와 지방공

동화 현상을 더 이상 방치할 경우, 이로 인한 막대한 경제적 비용이 수

도권과 지방의 공멸을 가져올 수 있다는 절박한 위기의식에서 출발하

였다.
지방분권의 핵심에는 지방의 균형적인 사회․경제적 발전과 재정분

권이 자리잡고 있다. 특히 재정분권은 중앙과 지방 간 기능과 사무를 분

산하고, 이에 상응하는 재원확보와 집행을 통하여 재정의 효율성을 높

이는 것을 말한다. 그리고 그 과정에서 공공서비스 공급자와 수요자의 

거리가 좁혀지고 자원배분이 보다 충실한 시장의 원리에 따라 이루어짐

으로써 효율성이 제고된다는 긍정적인 측면을 가진다. 반면 재정책임성

이 미흡한 가운데 지방행정수요가 급격히 팽창할 경우 흔히 나타나듯이 

지방재정규율이 이완될 수 있다는 부정적 측면도 가지고 있는 것이 사

실이다. 따라서 건전한 지방재정의 분권은 자율성과 책임성이 균형적으

로 확대되어 가는 과정을 통하여 달성될 수 있다. 성공적인 재정분권은 

합리적인 세원배분과 함께 효율적인 재정지원제도에 의해 결정된다고 

해도 과언이 아니다.
본 연구는 우리나라의 지방재정지원제도 중 교부세를 중심으로 그 

현황과 재정형평화 기능을 살펴보았다. 특히 군(郡)의 경우 지방교부세

가 전체 재정수입에서 차지하는 비중이 매우 높고, 또한 대부분의 군이 

지방교부세를 수령하고 있는 현실을 감안하여, 군 단위의 재정문제에 

초점을 두고 실증적 분석을 시도하였다.
지방자치단체의 기본적인 행정수요를 위한 재정지원을 목적으로 하

는 일반교부세의 형평화 기능을 살펴보기 위해 각 군(郡)의 순재정편익

(net fiscal benefits)을 계산하였다. 연구결과에 따르면, 전통적인 방법으

로 측정한 순재정편익의 불평등도는 매우 낮은 것으로 나타났으나 지리
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적 분포를 면밀히 살펴본 결과 순재정편익의 많고 적음에 따라 일정한 

지리적 패턴을 보였다. 이러한 사실은 현행 교부세의 재정격차 완화기

능을 재검토해 볼 필요가 있음을 시사하는 것으로 해석된다. 
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부    록

본문의 식 (4)에 제약식     를 대입하면

      


 


  
  

 


  .           (A1)

지방세 부담이 일정하다는 가정하에    라 두고 식 (A1)을 정리

한 다음 양변에 로그를 취하면 아래 식을 얻는다.

   
  

   


.  → log(+ ) =(1-) log  + log(+ )  (A2)

테일러 근사법(Taylor series)에 의해 x의 다항식  를 에서 전

개하면  ≃       가 된다. 여기서 x= + , =

 ,  =log x 라 하면,  =log  ,   =1/ ,    =가 되어

     log(+ ) = log   + 



 

     log(+ )=  log   + 



 

가 된다. 위의 결과를 식 (A2)에 대입하면 아래의 식 (A3)을 얻을 수 있

다.

     log   + 



   = (1-) log  + log   + 




         (A3)

끝으로, 식 (A3)을 에 대하여 정리하고, 상수항과 오차항을 포함하

는 계량모형의 식으로 변환하면 식 (5)를 얻을 수 있다.

    =   +  (-1) log     →     =  +   +  log  + 
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For a thorough accounting for economic growth, it is desired to include 
the working hours and the efficiency of labor as production factors in 
addition to the number of workers and human and physical capital stocks. 
This paper estimates the distribution of weekly working hours of total 
workers as a continuous variable using the maximum likelihood method, 
estimates the efficiency of labor as a function of working hours using wage 
statistics, and by combining these results, estimates the labor efficiency 
index in Korea for the period 1963～2003. Estimation results show that the 
efficiency of labor was maximized when the weekly working hours was 40 
hours, and the average annual growth rate of the labor efficiency for the 
period 1963～2003 was 0.14 percent.

.............................................................................................................................................

엄밀한 성장요인 분석을 위해서는 취업자수 및 인적․물적 자본스톡

뿐 아니라 취업자의 평균 취업시간 및 취업시간 변화에 따른 노동능률의 

변화를 동시에 고려하여야 한다. 본 연구에서는 구간별로 발표되고 있는 

주당 취업시간별 취업자수 통계에 최우추정법을 적용하여 총취업자의 단

위 기간당 취업시간의 분포를 추정하고, 임금통계를 이용하여 단위 기간

당 취업시간 변화에 따른 노동의 능률변화패턴을 추정한 후, 이를 결합하

여 1963～2003년 기간중 총취업자의 주당 취업시간과 노동능률지표를 추

정하였다. 추정결과에 따르면 주당 취업시간이 40시간일 때에 노동의 능

률이 최대화되며, 1963～2003년 기간중 노동능률지표의 연평균 증가율은 

0.14%로 계산되었다.

ABSTRACT
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Ⅰ. 서  론

노동투입의 증대는 핵심적인 경제성장 요인의 하나이다. 높은 경제

성장률을 기록한 대부분의 국가에서는 경제성장의 초기단계에서 인구

증가율 및 취업률의 증가, 교육수준의 증대 등 총노동투입의 증대를 관

찰할 수 있다. 자본축적과 기술수준이 충분하지 않은 성장의 초기단계

에서 노동투입의 증대는 경제성장의 중요한 원천으로 작용한다.
우리나라의 경우에도 노동투입의 증대는 경제성장의 중요한 원천으

로 작용하였다. 예를 들어, 한진희․최경수․김동석․임경묵(2002)의 연

구에 의하면 1981～2000년 기간중 한국경제의 실질 성장률은 7.13%로 

추정되었고, 이 가운데 2.22%p는 노동투입의 증대에 기인하고 있는 것

으로 분석되었다. 이는 동 기간중 경제성장에 대한 노동투입 증대의 기

여도가 약 31%에 달하고 있음을 의미한다.
총노동투입은 취업자수, 인적자본, 취업자 일인당 취업시간, 취업시

간 변화에 따른 노동의 능률, 노사분규로 인한 조업손실 등 크게 다섯 

가지의 세부요인으로 구성된다. 우선 취업자수의 증대는 노동투입 증대

의 성장기여도 가운데 가장 많은 비중을 차지한다. 이는 취업자수가 여

타 세부요인에 비하여 높은 증가율(혹은 변동률)을 보이기 때문이다. 예
를 들어, 김동석․이진면․김민수(2002)의 연구에 의하면 1963～2000년 

기간중 총노동투입 증대의 성장기여도인 2.61%p 가운데 취업자수 증대

의 기여도가 2.20%p로 추정되었다.1)

둘째, 취업자수가 총노동투입의 가장 중요한 양적 요인인 반면, 취업

자의 성별․연령별․교육수준별 구성변화는 가장 중요한 질적 요인에 

해당한다. 취업자의 성별․연령별․교육수준별 구성은 성장요인분석 분

야에서 흔히 ‘인적자본지표’로 불리며, 취업자 일인당 생산성의 변화를 

  1) 한진희․최경수․김동석․임경묵(2002)의 연구가 국내총생산(GDP)을 성장요인 분

석대상으로 사용한 반면, 김동석․이진면․김민수(2002)의 연구는 요소비용 국민소

득(national income at factor price)을 분석대상으로 사용하였다. 요소비용 국민소득은 

피용자보수, 영업잉여 및 고정자본소모의 세 가지 항목으로 구성된다.
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나타내는 척도로 사용된다. 한진희․최경수․김동석․임경묵(2002)에 

의하면 이 지표의 성장기여도는 1981～2000년 기간중 총노동투입 증대

의 성장기여도 2.22%p의 약 36%인 0.81%p로 추정되었으며, 김동석․이

진면․김민수(2002)의 연구에서는 1963～2000년 기간중 총노동투입 증

대의 성장기여도 2.61%p의 약 13%인 0.35%p로 추정되고 있다.
셋째, 총노동투입의 또다른 구성요소로는 취업자 일인당 취업시간이 

있으며, 노동투입의 양적인 지표에 해당한다. 우리나라 취업자의 평균 

취업시간은 고도성장이 본격적으로 시작된 1960년대 초반 주당 약 47시

간이었으나, 이후 점차 증가하여 1982년 약 56시간으로 최고치를 기록

하였으며, 이후 점차 감소하여 2003년에는 약 49시간을 기록하였다. 평
균 취업시간이 증가할 경우에는 총노동투입(시간)이 증가하므로 경제성

장에 대한 총노동투입의 기여도가 증가하며, 반대로 평균 취업시간이 

감소할 경우에는 총노동투입의 성장기여도가 감소한다.
넷째, 취업시간의 변화는 노동생산성 혹은 노동의 능률에 직접적인 

영향을 미칠 것이므로, 이 역시 노동투입의 중요한 요인으로 분석될 필

요가 있다. 일반적으로 단위 기간당 취업시간이 일정 수준 이하인 경우

에는 노동의 능률이 크게 저하되지 않으나, 일정 수준 이상으로 늘어나

게 되면 노동의 능률이 저감되는 현상이 발생하며, 따라서 이를 계량화

하여 지수화할 경우 총노동투입을 보다 정확하게 측정할 수 있게 된다.
다섯째, 노사분규로 인한 조업중단 역시 총노동투입 규모에 영향을 

미친다. 우리나라의 총조업손실일수는 1986년까지 연간 10만 人日

(man-day) 미만의 비교적 미미한 수준을 유지하였으나, 1987년의 민주화

운동을 전후하여 약 7백만일 수준으로 크게 증가하였으며, 이후 점차 

감소하는 추세를 보이고 있다. 물론, 노사분규로 인한 조업중단일수는 

총조업일수에서 차지하는 비중이 극히 미미하여 총노동투입의 성장기

여도에 미치는 영향은 무시할 만큼 작은 것으로 분석되고 있다.2)

이상의 다섯 가지 세부요인 가운데 취업자수, 평균 취업시간 및 조업

손실은 양적인 노동투입 규모를 나타내는 반면 성별․연령별․교육수

  2) 조업손실일수가 가장 많았던 1987년의 경우 총조업일수 대비 조업손실일수의 비중

은 약 0.16%에 불과하였다.
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준별 구성 및 취업시간 변화에 따른 노동능률의 변화는 질적인 노동투

입 규모를 나타낸다. 또한 취업자수를 제외한 네 가지 요인은 취업자 일

인당 노동투입 규모를 측정하는 지표에 해당하므로, 성장요인 분석

(accounting for economic growth)에서는 다섯 가지 개별 요인을 각각 지

표화한 후 모두 곱하여 총노동투입 규모를 측정하게 된다.
대부분의 성장요인 분석 연구에서는 위의 다섯 가지 노동투입 세부

요인 가운데 취업자수만을 고려하거나 혹은 취업자수와 인적자본만을 

다루고 있으며, 이에 해당하는 국내 연구로는 김종일(1998), 한진희․최

경수․김동석․임경묵(2002) 등이 있다. 물론, 일부 연구에서는 평균 취

업시간을 노동투입 세부요인의 하나로 다루고 있으나, 이 경우에도 취

업시간의 변화에 따른 노동능률의 변화를 노동투입의 한 요인으로 다루

고 있는 연구는 많지 않으며, 위의 다섯 가지 요인을 모두 고려하고 있

는 국내의 연구는 대부분 Denison의 성장요인 분석방법을 사용한 연구

에 국한되어 있는 실정이다. 이의 예로는 김광석․박준경(1979), 홍성덕

(1991), Kim and Park(1985), Kim and Hong(1997), 김동석․이진면․김민

수(2002) 등이 있다.
전술한 바와 같이, 평균 취업시간이 성장요인의 하나로 포함되지 않

는 경우 취업시간이 증가(감소)하는 시기의 노동투입 증대의 성장기여

도가 과소(과대) 추정된다. 한편, 취업시간이 증가(감소)하는 시기에는 

노동의 능률이 감소(증가)할 가능성이 크다. 따라서 평균 취업시간이 고

려되는 반면 취업시간 변화에 따른 능률변화가 고려되지 않는 경우에는 

취업시간이 증가(감소)하는 시기의 노동투입 증대의 성장기여도가 과대

(과소) 추정된다. 결국 총노동투입 규모를 정확하게 측정하기 위해서는 

평균 취업시간 및 취업시간 변화에 따른 노동능률의 변화를 모두 고려

하여야 한다.
본 논문의 목적은 취업시간 변화에 따른 노동능률의 변화를 측정하

기 위한 방법론과 이를 이용한 추정결과를 제시하는 것이다. 이를 위해

서는 우선 총취업자의 단위 기간당 취업시간의 분포를 추정할 필요가 

있으며, 본 논문에서는 현재 구간별로 발표되고 있는 ‘주당 취업시간별 

취업자수’ 통계에 최우추정법(maximum likelihood estimation)을 적용하여 

추정하는 방안을 제시하고 있다.3)
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추정된 취업시간의 분포를 바탕으로 노동의 능률을 추정하기 위해서

는 취업시간 변화에 따른 능률변화패턴을 추정하여야 하며, 이는 전적

으로 실증분석의 대상이라고 할 수 있다. 그러나 우리나라의 경우 이에 

대한 실증분석은 거의 없는 실정이며, 과거 Denison의 성장요인 분석방

법을 이용하여 수행한 연구에서는 미국 및 일본의 성장요인 분석을 위

하여 Denison(1974) 및 Denison and Chung(1976)이 사용한 가정을 수정하

여 사용하였다. 이와 달리 본 논문에서는 한국의 임금통계를 이용하여 

단위 기간당 취업시간의 변화에 따른 노동의 능률변화패턴을 추정한 

후, 취업시간 분포의 추정결과와 결합하여 취업자 전체의 노동능률변화 

시계열을 추정하였다.
다음의 Ⅱ장에서는 취업시간 변화에 따른 노동능률의 변화를 측정하

기 위한 방법론을 상술하기로 하며, Ⅲ장에서는 1963～2003년 기간중 

우리나라의 통계를 이용한 실증분석을 제시하기로 한다. 실증분석결과

의 요약 및 향후의 연구방향은 Ⅳ장에서 다루고 있다.

Ⅱ. 실증분석 방법론

1. 주당 취업시간의 분포에 대한 가정

우선, φ ( t )와 Φ ( t )를 각각 평균이 0이고 분산이 1인 정규분포의 확

률밀도함수(probability density function)와 누적밀도함수(cumulative density 
function)라고 하자. 즉,

φ ( t ) ＝ N (0,1 )의 확률밀도함수 ＝ 1
2π
e

-
t

2

2 , (1)

Φ ( t ) ＝ N (0,1 )의 누적밀도함수 ＝⌠
⌡

t

-∞
φ (x )dx . (2)

  3) Denison의 방법을 이용하여 한국경제의 성장요인을 분석한 KDI의 연구 가운데 김

광석․박준경(1979), 홍성덕(1991), Kim and Park(1985), Kim and Hong(1997)에서는 

회귀분석을 이용하여 노동능률의 변화를 추정한 반면 김동석․이진면․김민수

(2002)에서는 처음으로 최우추정법을 이용하였다.
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또한, h ( t )와 H ( t )를 각각 평균이 μ이고 분산이 σ 2인 정규분포

의 확률밀도함수와 누적밀도함수라고 정의하자. 즉,

h ( t ) ＝N (μ,σ 2 )의 확률밀도함수 ＝ 1

2πσ 2
e

-
( t-μ)

2

2σ 2

, (3)

H ( t )＝ N (μ,σ 2 )의 누적밀도함수 ＝⌠
⌡

t

-∞
h (x )dx . (4)

이제, 대표적인 근로자의 주당 취업시간을 확률변수 X로 정의하자. 
확률변수 X의 최댓값은 168시간(＝24시간×7일)이나, 이는 실질적으로 

불가능한 수치이며, 본 논문에서는 X의 최댓값을 K＝100시간으로 가

정하기로 한다(즉, 0≤X≤K ).4)

또한, 새로운 확률변수 U＝ log(K-X )를 정의하고 U가 logK

를 최댓값으로 하는 절사된(truncated) 정규분포 N (μ,σ 2 )를 따른다고 

가정하자.

g (u ) ＝U의 확률밀도함수 ＝ h (u )
H ( logK )

, (5)

G (u )＝U의 누적밀도함수 ＝ H (u )
H ( logK )

,

－∞＜ u ＜ logK . (6)

여기에서 U의 확률밀도함수 g (u )는 정규분포 N (μ,σ
2
)의 확률

밀도함수에서 logK를 초과하는 부분의 확률을 절사한 후, 나머지 부

분의 확률의 합계가 1이 되도록 상향조정한 결과이다. [그림 1]은 U의 

확률밀도함수를 나타내고 있다. 
 참고로, 이러한 가정을 채택한 것은 우리나라의 경우 주당 취업시

간 X의 분포가 [그림 2]에서와 같이 전반적으로 좌측편향(skewed to 
the right)되어 있기 때문이다.

  4) 최우추정법을 적용한 결과에 의하면 이 가정으로 인한 오차는 극히 작은 것으로 나

타났으며, 또한 한국의 임금통계를 이용하여 추정한 결과에 의하면 주당 100시간에

서 노동의 한계능률이 0에 근접하는 것으로 나타났다.
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x

[그림 1]  U ＝ log(K-X )의 확률밀도함수

µ
u

log K

h (u)

g (u)

[그림 2]  주당 취업시간 X의 확률밀도함수

X의 누적밀도함수 F (x )와 확률밀도함수 f (x )는 다음과 같이 

도출된다.

 F (x ) ＝ P [ X＜ x ] ＝ P [ U ＞ log(K-X ) ]

＝ 1 - P [ U ＜ log(K-X ) ] ＝ 1 - G ( log(K-x ))

＝ 1 -
H ( log(K-x ))
H ( logK )

, (7)
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 f (x ) ＝ d
dx
F (x ) ＝ d

dx (1 -
H ( log(K-x))
H ( logK ) )

＝ h ( log(K-x ) )
H ( logK )⋅(K-x )

＝ 1
H ( logK )⋅(K-x )

1

2πσ 2
e

-
( log(K-x )-μ)

2

2σ
2

,

0＜ x＜K . (8)

주당 취업시간의 분포를 위와 같이 가정할 경우, 수학적 기댓값 

E [X ]는 다음과 같이 도출된다.5)

E [X ] ＝⌠
⌡

∞

0
[1-F (x )] dx - ⌠

⌡

0

-∞
F (x ) dx

＝⌠
⌡

K

0
[1-F (x )] dx (∵ 0 ＜X＜K )

＝ ⌠
⌡

K

0

H ( log(K-x ))
H ( logK )

dx

＝ 1
H ( logK )

⌠
⌡

K

0
H ( logy ) dy . (9)

모수 추정치가 얻어진 후에는 H ( logy )＝Φ ( ( logy-μ )/σ )의 관

계를 이용하여 E [X ]를 쉽게 계산할 수 있다. 물론 이 수치는 취업자

들의 평균 취업시간 실제치와 다를 수 있다.

2. 모수의 추정: 최우추정법

취업자의 취업시간 통계는 일반적으로 ‘주당 취업시간 구간별 취업

자수’의 형태로 제공된다. 본고에서는 [그림 3]과 같이 취업시간이 m

개의 구간 [ dj-1
, d j ), j＝1,…, m으로 나누어져 있으며, 구간 j의 표

본수는 N j라고 가정한다.

  5) 첫 번째 등식의 우변은 연속형 및 이산형 확률변수 모두의 경우에 적용할 수 있는 

기댓값 계산식으로서, 예를 들어 Mood, Graybill, and Boes(1974)의 65쪽에서 찾아볼 

수 있다. 마지막 등식의 우변은 변수변환 y ＝K-x을 이용하여 구한 결과이다.



152  KDI 政策硏究 / 2004. Ⅱ

[그림 3]  표본의 구조

표본수 N 1 N 2 … Nm

구  간 d 0
＝0 d 1 d 2 … dm-1 dm＝K

확률변수 X가 j번째 구간에 속하게 될 확률 p j는 다음과 같다. 
단, u →－∞일 때에 G (u )→ 0 이므로, pm의 두 번째 항은 0이 된다.

p j ＝ P [ dj-1
＜X ＜ d j ]

＝ P [ log (K-dj-1 ) ＞U ＞ log (K-d j ) ]

＝ G ( log (K-dj-1 )) - G ( log (K-dj )) , j＝1,…, m . (10)

구간별 확률 p 1 ,…, pm은 모수 (μ,σ )의 함수이므로, 표본의 우도함

수(likelihood function)와 대수우도함수(log-likeliihood)는 다음과 같이 정의

된다. 또한 모수 (μ,σ )의 최우추정량(maximum likelihood estimator)은 

대수우도를 극대화시키는 모수값으로 정의된다.

   L (μ,σ ) ＝ p
N 1

1 p
N 2

2
… p

Nm
m
＝ ∏

m

j= 1
p
N j
j

,

logL (μ,σ ) ＝ N 1 logp 1＋N 2 logp 2＋…＋Nm logpm

＝ ∑
m

j=1
Nj logp j (11)

 ( μ̂, σ̂ )MLE ＝ arg max (μ, σ )logL (μ,σ ) .

3. 취업시간 변화에 따른 노동능률의 변화 추정

추정된 취업시간 분포를 통하여 노동의 능률을 추정하기 위해서는 

취업시간 변화에 따른 능률변화패턴에 대한 분석이 필요하며, 서론에서 

언급한 바와 같이 이는 전적으로 실증분석의 대상이라고 할 수 있다. 
즉, 주당 취업시간이 다양한 취업자를 대상으로 능률을 측정하고 이를 
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바탕으로 회귀분석 등 다양한 계량경제학적 방법을 통하여 취업시간별 

능률변화의 패턴을 추정하여야 한다. 물론, 취업시간 변화에 따른 능률

변화는 성별, 연령별, 교육수준별, 산업별, 직종별로 상이한 패턴을 보일 

것이며, 엄밀한 추정을 위해서는 다양한 취업자군을 대상으로 한 실증

분석이 필요하다.
그러나 전술한 바와 같이 우리나라에는 이 분야에서의 실증분석이 

거의 없는 실정이며, 김광석․박준경(1979), Kim and Hong(1997) 등의 

연구에서는 Denison(1974) 및 Denison and Chung(1976)이 미국 및 일본의 

성장요인 분석에 사용한 가정을 수정하여 사용하였다.
본절에서는 우선 취업시간 변화에 따른 노동능률 변화패턴에 대한 

이해를 돕기 위하여 Denison(1974), Denison and Chung(1976) 및 이를 수

정한 가정을 설명한 후, 임금통계를 이용하여 이를 추정하기 위한 절차

를 설명하기로 한다. 한국의 임금통계를 이용한 노동능률 변화패턴 추

정결과는 Ⅲ장에 수록하였다.

1) Denison(1974) 및 기존 연구에서의 가정

Denison(1974)은 1929～69년 기간중 미국경제의 성장요인을 분석함

에 있어, 비농가 정규 임금근로자(full-time, nonfarm wage and salary 
workers)의 노동능률이 남성의 경우 취업시간이 주당 42.7시간을 초과하

면서부터 감소하기 시작하여 52.7시간에 이르면 0에 도달하는 것으로, 
그리고 여성의 경우 주당 39.0시간을 초과하면서부터 감소하기 시작하

여 49.0시간에 이르면 0에 도달하는 것으로 가정하였다. 또한 Denison 
and Chung(1976)은 1953～71년 기간중 일본경제의 성장요인을 분석함에 

있어 Denison(1974)과 동일한 가정을 사용하였다.
한편, 1970년대 말 이후에는 Denison의 분석방법을 이용하여 한국경

제의 성장요인을 분석한 연구가 다수 이루어졌으며, 여기에서는 노동능

률의 변화에 대한 Denison(1974)의 가정을 수정하여 사용하고 있다. 예

를 들어, Kim and Hong(1997) 및 김동석․이진면․김민수(2002)에서는 

Denison의 가정을 수정하여, 우리나라의 경우 임계치가 남성․여성 공

통적으로 44시간과 70시간인 것으로 가정한 바 있다.
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      [그림 4]  주당 취업시간별 노동의 한계능률 및 총능률

44 70 100

x

한계능률

총능률

44 70 100

x

0

1

0

44

57

주당 취업시간이 x일 경우 노동의 능률을 ME (x )라고 하자. 이를 

수식으로 나타내면 다음과 같으며, [그림 4]의 상단은 이를 그래프로 나

타낸 것이다.

ME (x )＝

ꌼ
│
ꍔ
│
ꍄ

1,  0≤ x≤ 44,

( 70-x )/26, 44≤ x≤ 70, (12)

0, 70≤ x≤100.
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이러한 가정하에서는 주당 취업시간이 44시간 이하일 경우 취업시간

에 비례하여 ‘총능률(total efficiency)’이 증가한다. 그러나 주당 취업시간

이 44시간을 초과하면 총능률의 증가율이 감소하기 시작하며, 70시간 

이후에는 총능률이 더 이상 증가하지 않는다. 주당 취업시간이 x일 경

우 노동의 총능률을 TE (x ) 라고 하자. [그림 4]의 하단은 주당 취업시

간의 변화에 따른 총능률의 변화를 그래프로 표현한 것으로서, [그림 4]
의 상단을 적분하여 얻을 수 있으며, 수식으로 나타내면 다음과 같다.

TE (x ) ＝

ꌼ
│
ꍔ
│
ꍄ

x ,    0≤ x≤ 44,

57－ (70-x) 2/26,  44≤ x≤ 70, (13)

57 ,   70≤ x≤100.

여기에서 ‘총능률’은 주당 44시간 이하, 즉 능률감소가 발생하지 않

은 상태에서의 취업시간으로 표시된 실효 취업시간을 의미한다. 예를 

들어, 주당 취업시간이 57시간일 경우 ‘총능률’은 53.75로 계산된다. 이
는 실제 주당 취업시간 57시간의 생산에 대한 기여도는, 능률저하가 발

생하지 않는다는 가정하에 53.75시간 근로하였을 경우의 생산에 대한 

기여도와 동일함을 의미한다. 따라서 여기에서의 ‘총능률’은 ‘실효 취업

시간’으로 해석할 수 있으며, 동시에 ME (x )는 ‘한계능률(marginal 
efficiency)’의 의미를 갖는다.

2) 임금통계를 이용한 노동능률의 변화패턴 추정

[그림 4]에 제시된 노동능률 변화패턴은 실증분석의 결과라기보다는 

선험적인 가정에 가깝다고 할 수 있으며, [그림 4]의 한계능률패턴은 실

제와 상당한 괴리를 가질 것으로 판단된다. 예를 들어, 주당 취업시간이 

극히 낮은 수준일 경우에는 평균적인 주당 취업시간 수준에 비하여 노

동의 한계능률이 낮을 것이다. 예를 들어, 생산직의 경우 작업에 착수하

기 전과 작업을 완료한 후에는 준비 및 정리가 필요하며, 이는 일회 작

업에 필요한 고정비용의 성격을 가진다. 이를 Denison은 ‘잦은 작업시작 

및 종료(frequent starting and stopping)에 따른 노동능률의 상실’이라고 
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칭하였다. 한편, 주당 취업시간이 70시간에 이르는 순간 한계능률이 0에 

도달한다는 가정 역시 다소 강한 것으로 판단된다.
이와 달리 본 논문에서는 임금통계를 이용하여 노동능률의 변화패턴

을 추정하는 방식을 택하였다.6) 노동시장이 완전할 경우 임금은 노동의 

한계생산물의 시장가치(value of marginal product of labor; VMPL)와 동

일하게 결정된다. 여기에서 VMPL은 노동의 한계생산성 및 한계생산물 

가격의 곱이며, 한계생산물의 가격은 노동의 투입규모에 의존하지 않는

다. 따라서 이를 시간당 임금에 적용할 경우 주당 취업시간에 따른 한계

생산성 변화패턴을 추정할 수 있게 된다. 즉, 임금통계를 이용하여 주당 

취업시간별 시간당 임금을 계산하고, 이를 취업시간에 회귀할 경우 주

당 취업시간에 따른 한계생산성 변화패턴을 추정할 수 있게 된다. 본 논

문에서는 2000년도 ꡔ임금구조기본통계조사ꡕ를 바탕으로 회귀분석을 통

하여 이를 추정하였으며, 추정 후에는 추정식을 최대 시간당 임금으로 

나누어 최댓값이 1이 되도록 정규화(normalization)하였다.

3) 총취업자의 노동능률지표 추정

취업시간의 분포 및 노동능률의 변화패턴을 추정한 후에는 이를 결

합하여 총취업자의 노동능률지표를 계산할 수 있다. 우선, 표본 내의 취

업자의 수를 n이라고 하고, 취업자 i의 실제 취업시간과 실효 취업시

간을 각각 x i  및 TE (x i )라고 하자. 그러면, 경제 전체의 총노동투입, 
즉 총실효취업시간은 Σ iTE (x i )가 된다.

이제, 총취업자의 노동능률지표를 계산하기 위하여 Σ iTE (x i )를 

다음과 같이 다시 쓰기로 하자.

Σ iTE (x i )＝
Σ iTE (x i ) ×

Σ i x i × n . (14)
Σ i x i n

  6) 본 논문의 초고에서는 수정된 Denison의 가정을 이용하여 노동능률의 변화지표를 

추정하였으나, 이후 임금통계를 이용하여 노동능률의 변화패턴을 추정할 수 있다는 

논평자의 제안을 활용하여 수정하였다. 이 방식을 제안해준 익명의 논평자께 깊은 

감사를 드린다.
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식 (14) 우변의 첫째 항은 총실효취업시간과 총실제취업시간의 비율

로서, 취업자 전체의 노동능률을 나타내며, TE (x i )의 정의에 따라 1
보다 작은 값을 가진다. 식 (14) 우변의 둘째 항과 셋째 항은 각각 평균 

취업시간 및 취업자수에 해당한다. 이 식에서 알 수 있듯이, 총노동투입

을 추정함에 있어서 취업자수와 평균 취업시간만을 고려할 경우 총노동

투입이 과대추정되며, 이를 보정하기 위해서는 취업자 전체의 노동능률, 
즉 식 (14)의 우변 첫째 항을 곱해야 한다.

식 (14) 우변의 첫째 항의 분자와 분모를 각각 n으로 나누고, 분자

를 수학적 기댓값의 형태로 표현하면 식 (15)를 얻게 되며, 이를 ‘취업시

간 변화에 따른 노동능률의 변화지표( EI )’로 부르기로 한다. 여기에서, 
식 (15)의 분자는 주당 취업시간의 분포 및 노동능률의 변화패턴 추정결

과를 이용하여 계산되며, 분모는 총취업자의 평균 취업시간이다.

EI ＝
E [TE (X )]

＝

⌠
⌡

∞

0
TE (x ) f (x )dx

 . (15)

X X

Ⅲ. 실증분석결과

1. 총취업자수 및 취업시간별 취업자수 통계

여기에서는 1963～2003년 기간중 주당 취업시간 변화에 따른 노동 

능률의 변화지표를 추정하기로 한다. 우선 <표 1>과 <표 2>는 각각 농

림어업 및 비농림어업부문의 주당 취업시간별 취업자수 및 주당 평균 

취업시간 통계이다. 주당 취업시간별 취업자수는 6개 구간으로 구분하

여 집계되고 있으며, 구간 분할방식은 1969년에 변경된 바 있다.
한편 1963～79년 기간중 취업자수 통계는 14세 이상 취업자를 기준

으로, 그리고 1980년 이후는 15세 이상 취업자를 기준으로 작성되어 있

다. 그러나 1979년 이전의 경우 15세 이상 기준으로 작성된 통계자료를

입수할 수 없으므로, 본 논문에서는 1963～79년 기간중 14세 취업자의 
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<표 1>  농림어업부문의 주당 취업시간별 취업자수

(단위: 천명, 시간)

연도

주당 취업시간
주당평균
취업시간1~17

(1~18)
18~26

(19~29)
27~35

(30~34)
36~44

(35~39)
45~53

(40~49)
54～

(50～)
1963
1964
1965
1966
1967
1968
1969
1970
1971
1972
1973
1974
1975
1976
1977
1978
1979
1980
1981
1982
1983
1984
1985
1986
1987
1988
1989
1990
1991
1992
1993
1994
1995
1996
1997
1998
1999
2000
2001
2002
2003

535
609
537
649
526
428
270
423
433
472
360
207
282
187
236
107
118
 35
 26
 26
 39
 39
 45
 41
 55
 51
 56
 48
 35
 30
 25
 30
 27
 24
 27
 52
 99
115
122
132
120

703
747
834
834
730
778
530
581
528
493
489
436
435
405
554
468
463
415
415
346
315
291
262
317
291
243
242
207
187
174
157
160
134
134
162
181
238
207
201
223
239

409
452
417
453
440
489
522
538
563
601
589
600
564
560
582
544
573
560
511
511
525
457
358
409
352
318
313
272
244
205
200
196
166
136
149
150
179
155
153
156
168

435
429
417
409
512
493

1,239
1,314
1,304
1,215
1,291
1,360
1,283
1,244
1,143
1,271
1,193
1,440
1,415
1,312
1,359
1,152
1,261
1,257
1,054

998
1,036
1,049

905
893
904
877
750
743
747
832
703
666
639
697
637

930
882
922
957

1,007
1,043

969
895
925
995

1,049
1,156
1,027
1,058

924
922
942

1,081
1,176
1,059

987
915
866
797
800
789
814
869
753
822
730
744
796
771
759
721
602
646
586
550
475

1,823
1,706
1,683
1,574
1,596
1,570
1,281
1,150
1,119
1,564
1,785
1,825
1,834
2,146
1,960
1,863
1,590
1,573
1,609
1,547
1,267
1,119
1,013

915
1,169
1,251
1,176
1,006

888
837
788
717
809
804
724
665
695
707
737
631
620

42.9
40.0
41.0
40.8
41.4
40.9
43.7
40.7
41.3
43.7
43.3
45.9
45.7
48.5
46.5
47.0
45.6
45.9
46.3
47.0
45.0
44.7
44.7
43.7
45.7
46.7
47.0
46.3
46.5
46.4
46.5
45.9
47.3
47.6
46.7
45.4
44.4
44.8
45.1
43.7
43.5

  주: 1968년까지는 ( ) 안의 분류방식을 따름. 1980년 이전 자료는 14세 이상 취업자수 

기준임. 주당 취업시간 미상자 및 일시휴직자수는 제외되어 있음.
자료: 통계청, ꡔ경제활동인구연보ꡕ, 각년도; http://kosis.nso.go.kr.
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<표 2>  비농림어업부문의 주당 취업시간별 취업자수

(단위: 천명, 시간)

연도

주당 취업시간
주당평균
취업시간1~17

(1~18)
18~26

(19~29)
27~35

(30~34)
36~44

(35~39)
45~53

(40~49)
54～

(50～)
1963
1964
1965
1966
1967
1968
1969
1970
1971
1972
1973
1974
1975
1976
1977
1978
1979
1980
1981
1982
1983
1984
1985
1986
1987
1988
1989
1990
1991
1992
1993
1994
1995
1996
1997
1998
1999
2000
2001
2002
2003

132
116
108
 91
 91
 69
 51
 60
 57
 83
 65
 28
 17
 36
 45
 33
 45
 46
 36
 26
 40
 52
 67
104
143
118
159
149
192
232
215
238
262
267
312
418
474
467
504
515
528

169
179
166
171
201
150
113
115
119
124
126
 73
 54
102
122
109
128
121
141
102
130
143
154
287
256
218
254
238
261
305
311
308
324
345
396
501
552
519
571
613
616

113
100
103
113
119
122
155
160
152
190
202
169
144
200
204
220
221
226
240
199
261
261
221
518
326
294
345
316
325
354
330
338
349
376
476
533
567
581
598
691
745

123
154
169
186
187
168
692
924
807
755
730
701
751
759
790
937
927
999

1,108
970

1,110
1,149
1,362
1,658
1,553
1,601
1,842
2,003
2,177
2,275
2,328
2,602
2,639
2,845
3,358
3,153
3,112
3,309
3,467
4,072
4,308

620
656
742
802
882

1,072
1,108
1,087
1,119
1,009

989
1,227
1,288
1,331
1,507
1,600
1,746
1,826
2,055
1,805
1,856
2,023
2,257
2,170
2,375
2,566
2,947
3,437
3,853
4,332
4,597
4,869
5,197
5,441
5,463
5,247
4,981
5,287
5,414
5,396
5,575

1,666
1,769
2,108
2,184
2,426
2,773
2,447
2,458
2,913
3,020
3,432
3,797
4,150
4,523
4,839
5,394
5,679
5,320
5,263
6,461
6,576
6,764
7,043
6,959
7,874
8,322
8,255
8,386
8,708
8,395
8,514
8,631
8,821
8,817
8,462
7,245
7,865
8,288
8,353
8,251
7,823

55.4
55.0
57.0
57.2
56.8
58.5
57.2
56.1
56.7
57.8
58.9
58.0
59.1
59.5
59.4
59.3
59.2
58.8
57.8
60.4
59.8
58.9
58.5
56.9
58.2
58.1
56.5
55.5
54.7
53.6
53.8
53.4
53.3
53.0
52.1
50.8
51.3
51.3
51.1
50.5
49.8

  주: 1968년까지는 ( ) 안의 분류방식을 따름. 1980년 이전 자료는 14세 이상 취업자수 

기준임. 주당 취업시간 미상자 및 일시휴직자수는 제외되어 있음.
자료: 통계청, ꡔ경제활동인구연보ꡕ, 각년도; http://kosis.nso.go.kr.



160  KDI 政策硏究 / 2004. Ⅱ

주당 취업시간 분포가 15세 이상 취업자와 동일한 것으로 가정하기로 

한다.7) 이 표에 의하면 농림어업부문의 주당 평균 취업시간은 1970년대 

중반까지 완만히 증가한 후 안정적인 추세를 유지하다가 1990년대 후반 

이후 감소하는 추세를, 그리고 비농림어업의 경우에는 1980년대 중반까

지 완만히 증가하다가 이후 점차 감소하는 추세를 보이고 있다.
<표 3>과 <표 4>는 각각 <표 1>과 <표 2>를 이용하여 주당 취업시

간별 취업자수 구성비를 계산한 결과이다. 농림어업부문의 경우 1, 2구

간의 비중은 1980년대까지 감소한 후 안정적인 수준을 유지하다가 최근 

들어 다시 완만히 증가하는 추세를 보이고 있고, 3구간의 비중은 전 기

간에 걸쳐 비교적 안정적인 수준을 보이고 있으며, 4, 5구간의 비중은 

비교적 증가하는 추세를 보이고 있다. 6구간의 비중은 기간별 변폭이 

비교적 큰 것으로 나타나고 있다. 한편, 비농림어업부문에서는 1, 2, 3 
구간의 비중이 대단히 작으며 기간별 변화 역시 작은 것으로 나타나고 

있다. 4, 5구간의 비중은 전반적으로 증가하는 추세를 관찰할 수 있으며, 
6구간의 비중은 농림어업부문에서와 같이 기간별 변폭이 상당히 큰 편

이나 1980년대 이후 빠른 속도로 감소하는 추세를 보이고 있다.

2. 주당 취업시간의 분포 추정

<표 5>는 <표 1>과 <표 2>의 통계를 이용하여 농림어업부문 및 비

농림어업부문의 주당 취업시간의 분포를 추정한 결과이다.8)

  7) ꡔ경제활동인구연보ꡕ는 1985년 국제노동기구의 권고에 따라 취업자의 최소연령을 

14세에서 15세로 조정하고, 이와 동시에 1980～85년 통계를 조정하여 발표하였다. 
1980～85년의 취업자수 및 주당 평균 취업자수는 두 가지 기준으로 작성된 통계를 

모두 입수할 수 있으며, 이에 따르면 이 기간중 14세 취업자의 주당 평균 취업시간

이 15세 이상 취업자에 비하여 긴 것으로 나타나고 있다. 그러나 그 차이는 분석결

과에 영향을 미칠 만큼 크지 않은 것으로 판단되며, 특히 발표된 자료의 유효자릿수

(소수점 아래 한 자리)가 작아서 정확한 판단을 내리기가 어려운 실정이다.
  8) 주당 취업시간별 취업자수 통계의 취업시간 구분은 시간 단위로 집계되어 있으므

로, 최우추정법을 적용하는 단계에서는 연속형 변수로 변환하기 위하여 구간별 경

계를 0.5시간 단위로 조정하였다. 예를 들어, 주당 취업시간이 18~26시간인 취업자

의 실제 취업시간은 17.5시간 이상 26.5시간 미만인 것으로 가정하였다. 첫 구간(1~ 
17시간)의 경계치는 0시간 이상 17.5시간 미만으로, 마지막 구간(54시간 이상)의 경

계치는 53.5시간 이상 100시간 이하로 가정하였다.
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<표 3>  농림어업부문의 주당 취업시간별 취업자수 구성비

(단위: %)

연도

주당 취업시간

1~17
(1~18)

18~26
(19~29)

27~35
(30~34)

36~44
(35~39)

45~53
(40~49)

54～
(50～)

1963
1964
1965
1966
1967
1968
1969
1970
1971
1972
1973
1974
1975
1976
1977
1978
1979
1980
1981
1982
1983
1984
1985
1986
1987
1988
1989
1990
1991
1992
1993
1994
1995
1996
1997
1998
1999
2000
2001
2002
2003

11.1
12.6
11.2
13.3
10.9
 8.9
 5.6
 8.6
 8.9
 8.8
 6.5
 3.7
 5.2
 3.3
 4.4
 2.1
 2.4
 0.7
 0.5
 0.5
 0.9
 1.0
 1.2
 1.1
 1.5
 1.4
 1.5
 1.4
 1.2
 1.0
 0.9
 1.1
 1.0
 0.9
 1.1
 2.0
 3.9
 4.6
 5.0
 5.5
 5.3

14.5
15.5
17.3
17.1
15.2
16.2
11.0
11.9
10.8
 9.2
 8.8
 7.8
 8.0
 7.2
10.3
 9.0
 9.5
 8.1
 8.1
 7.2
 7.0
 7.3
 6.9
 8.5
 7.8
 6.7
 6.7
 6.0
 6.2
 5.9
 5.6
 5.9
 5.0
 5.1
 6.3
 7.0
 9.5
 8.3
 8.2
 9.3
10.6

 8.5
 9.4
 8.7
 9.3
 9.1
10.2
10.9
11.0
11.6
11.3
10.6
10.7
10.4
10.0
10.8
10.5
11.7
11.0
 9.9
10.6
11.7
11.5
 9.4
10.9
 9.5
 8.7
 8.6
 7.9
 8.1
 6.9
 7.1
 7.2
 6.2
 5.2
 5.8
 5.8
 7.1
 6.2
 6.3
 6.5
 7.4

 9.0
 8.9
 8.7
 8.4
10.6
10.3
25.8
26.8
26.8
22.8
23.2
24.4
23.6
22.2
21.2
24.6
24.5
28.2
27.5
27.3
30.3
29.0
33.1
33.6
28.3
27.3
28.5
30.4
30.0
30.2
32.2
32.2
28.0
28.4
29.1
32.0
27.9
26.7
26.2
29.2
28.2

19.2
18.3
19.2
19.6
20.9
21.7
20.1
18.3
19.0
18.6
18.9
20.7
18.9
18.9
17.1
17.8
19.3
21.2
22.8
22.1
22.0
23.0
22.8
21.3
21.5
21.6
22.4
25.2
25.0
27.8
26.0
27.3
29.7
29.5
29.6
27.7
23.9
25.9
24.0
23.0
21.0

37.7
35.4
35.0
32.3
33.2
32.7
26.6
23.5
23.0
29.3
32.1
32.7
33.8
38.3
36.3
36.0
32.6
30.8
31.2
32.2
28.2
28.2
26.6
24.5
31.4
34.3
32.3
29.2
29.5
28.3
28.1
26.3
30.2
30.8
28.2
25.6
27.6
28.3
30.2
26.4
27.4

자료: <표 1>.
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<표 4>  비농림어업부문의 주당 취업시간별 취업자수 구성비

(단위: %)

연도

주당 취업시간

1~17
(1~18)

18~26
(19~29)

27~35
(30~34)

36~44
(35~39)

45~53
(40~49)

54～
(50～)

1963
1964
1965
1966
1967
1968
1969
1970
1971
1972
1973
1974
1975
1976
1977
1978
1979
1980
1981
1982
1983
1984
1985
1986
1987
1988
1989
1990
1991
1992
1993
1994
1995
1996
1997
1998
1999
2000
2001
2002
2003

4.7
3.9
3.2
2.6
2.3
1.6
1.1
1.2
1.1
1.6
1.2
0.5
0.3
0.5
0.6
0.4
0.5
0.5
0.4
0.3
0.4
0.5
0.6
0.9
1.1
0.9
1.2
1.0
1.2
1.5
1.3
1.4
1.5
1.5
1.7
2.4
2.7
2.5
2.7
2.6
2.7

6.0
6.0
4.9
4.8
5.1
3.4
2.5
2.4
2.3
2.4
2.3
1.2
0.8
1.5
1.6
1.3
1.5
1.4
1.6
1.1
1.3
1.4
1.4
2.5
2.0
1.7
1.8
1.6
1.7
1.9
1.9
1.8
1.8
1.9
2.1
2.9
3.1
2.8
3.0
3.1
3.1

4.0
3.4
3.0
3.2
3.0
2.8
3.4
3.3
2.9
3.7
3.6
2.8
2.2
2.9
2.7
2.7
2.5
2.6
2.7
2.1
2.6
2.5
2.0
4.4
2.6
2.2
2.5
2.2
2.1
2.2
2.0
2.0
2.0
2.1
2.6
3.1
3.2
3.1
3.2
3.5
3.8

 4.4
 5.2
 5.0
 5.2
 4.8
 3.9
15.2
19.2
15.6
14.6
13.2
11.7
11.7
10.9
10.5
11.3
10.6
11.7
12.5
10.1
11.1
11.1
12.3
14.2
12.4
12.2
13.3
13.8
14.0
14.3
14.3
15.3
15.0
15.7
18.2
18.4
17.7
17.9
18.3
20.8
22.0

22.0
22.1
21.8
22.6
22.6
24.6
24.3
22.6
21.7
19.5
17.8
20.5
20.1
19.1
20.1
19.3
20.0
21.4
23.2
18.9
18.6
19.5
20.3
18.6
19.0
19.6
21.4
23.7
24.8
27.3
28.2
28.7
29.5
30.1
29.6
30.7
28.4
28.7
28.6
27.6
28.5

59.0
59.5
62.1
61.6
62.1
63.7
53.6
51.2
56.4
58.3
61.9
63.3
64.8
65.1
64.5
65.0
64.9
62.3
59.5
67.6
65.9
65.1
63.4
59.5
62.9
63.4
59.8
57.7
56.1
52.8
52.2
50.8
50.1
48.7
45.8
42.4
44.8
44.9
44.2
42.2
39.9

자료: <표 2>.
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<표 5>  주당 취업시간의 분포 추정결과

연도
농림어업부문 비농림어업부문

μ σ μ σ

1963
1964
1965
1966
1967
1968
1969
1970
1971
1972
1973
1974
1975
1976
1977
1978
1979
1980
1981
1982
1983
1984
1985
1986
1987
1988
1989
1990
1991
1992
1993
1994
1995
1996
1997
1998
1999
2000
2001
2002
2003

4.0680 (0.0073)
4.1045 (0.0084)
4.0930 (0.0073)
4.1255 (0.0081)
4.0835 (0.0060)
4.0733 (0.0052)
4.0264 (0.0045)
4.0674 (0.0049)
4.0665 (0.0048)
4.0335 (0.0054)
3.9986 (0.0048)
3.9743 (0.0041)
3.9786 (0.0046)
3.9405 (0.0045)
3.9721 (0.0051)
3.9575 (0.0044)
3.9785 (0.0043)
3.9739 (0.0036)
3.9668 (0.0035)
3.9622 (0.0037)
3.9847 (0.0036)
3.9838 (0.0039)
3.9886 (0.0037)
4.0067 (0.0038)
3.9700 (0.0043)
3.9507 (0.0045)
3.9601 (0.0043)
3.9689 (0.0040)
3.9676 (0.0043)
3.9663 (0.0041)
3.9694 (0.0042)
3.9769 (0.0042)
3.9513 (0.0044)
3.9475 (0.0044)
3.9632 (0.0044)
3.9829 (0.0045)
3.9948 (0.0055)
3.9858 (0.0056)
3.9810 (0.0060)
4.0082 (0.0059)
4.0115 (0.0064)

0.3695 (0.0094)
0.3814 (0.0101)
0.3605 (0.0090)
0.3657 (0.0093)
0.3256 (0.0072)
0.3010 (0.0061)
0.2814 (0.0047)
0.2960 (0.0051)
0.2914 (0.0050)
0.3292 (0.0061)
0.3142 (0.0054)
0.2771 (0.0043)
0.3035 (0.0052)
0.2993 (0.0050)
0.3270 (0.0060)
0.2834 (0.0047)
0.2741 (0.0045)
0.2370 (0.0034)
0.2338 (0.0033)
0.2353 (0.0035)
0.2238 (0.0033)
0.2259 (0.0036)
0.2159 (0.0034)
0.2166 (0.0034)
0.2431 (0.0042)
0.2459 (0.0043)
0.2390 (0.0041)
0.2195 (0.0037)
0.2199 (0.0040)
0.2094 (0.0037)
0.2071 (0.0037)
0.2046 (0.0037)
0.2082 (0.0039)
0.2077 (0.0039)
0.2090 (0.0039)
0.2131 (0.0040)
0.2548 (0.0054)
0.2570 (0.0055)
0.2707 (0.0061)
0.2631 (0.0058)
0.2744 (0.0065)

3.8476 (0.0088)
3.8464 (0.0082)
3.8277 (0.0077)
3.8369 (0.0070)
3.8330 (0.0068)
3.8317 (0.0058)
3.8163 (0.0049)
3.8350 (0.0046)
3.7982 (0.0050)
3.7796 (0.0057)
3.7504 (0.0060)
3.7535 (0.0050)
3.7489 (0.0048)
3.7356 (0.0051)
3.7397 (0.0048)
3.7395 (0.0045)
3.7385 (0.0044)
3.7603 (0.0041)
3.7817 (0.0036)
3.7241 (0.0043)
3.7314 (0.0043)
3.7377 (0.0041)
3.7520 (0.0037)
3.7732 (0.0038)
3.7449 (0.0039)
3.7456 (0.0037)
3.7725 (0.0033)
3.7903 (0.0028)
3.7998 (0.0027)
3.8191 (0.0025)
3.8228 (0.0023)
3.8315 (0.0022)
3.8346 (0.0021)
3.8427 (0.0021)
3.8606 (0.0020)
3.8797 (0.0021)
3.8680 (0.0023)
3.8668 (0.0022)
3.8716 (0.0021)
3.8856 (0.0020)
3.8985 (0.0020)

0.3369 (0.0108)
0.3196 (0.0097)
0.3053 (0.0084)
0.2863 (0.0074)
0.2859 (0.0071)
0.2499 (0.0056)
0.2561 (0.0048)
0.2543 (0.0045)
0.2664 (0.0049)
0.2958 (0.0058)
0.3032 (0.0062)
0.2562 (0.0047)
0.2437 (0.0045)
0.2714 (0.0048)
0.2697 (0.0045)
0.2629 (0.0042)
0.2646 (0.0042)
0.2545 (0.0039)
0.2423 (0.0034)
0.2559 (0.0040)
0.2674 (0.0040)
0.2652 (0.0038)
0.2577 (0.0036)
0.2917 (0.0038)
0.2910 (0.0039)
0.2752 (0.0036)
0.2698 (0.0032)
0.2497 (0.0027)
0.2476 (0.0025)
0.2420 (0.0024)
0.2346 (0.0022)
0.2311 (0.0021)
0.2297 (0.0020)
0.2267 (0.0020)
0.2291 (0.0019)
0.2387 (0.0020)
0.2553 (0.0023)
0.2495 (0.0021)
0.2511 (0.0020)
0.2481 (0.0020)
0.2414 (0.0019)

  주: ( ) 안의 수치는 모수 추정치의 표준오차임.
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식 (4)～(11)에서 알 수 있듯이 대수우도함수는 모수 (μ,σ )의 함수

이며, 대부분의 통계처리용 소프트웨어에서는 정규분포의 누적밀도함수

가 내장된 함수의 형태로 제공되므로 우도함수의 계산에는 많은 시간이 

소요되지 않는다.9)

모수 μ는 U＝ log(K-X )의 절사 이전 분포의 기댓값이므로 평균

취업시간( X )이 늘어날수록(줄어들수록) μ 의 추정치가 작아지는(커지

는) 경향이 있을 것으로 예상되며, 추정결과에서 이를 확인할 수 있다. 
<표 5>에 따르면 농림어업부문의 μ 의 추정치는 비농림어업부문에 비

하여 일률적으로 큰 것으로 나타났으며, 이는 농림어업부문의 주당 평

균 취업시간이 비농림어업부문에 비하여 작기 때문이다. 또한 <표 5>에

서는 μ 의 추정치가 주당 평균 취업시간과 반대되는 추세를 보이고 있

음을 알 수 있다. 한편 σ 의 추정치는 주당 취업시간의 분포의 집중도를 

나타내며, 다소 불규칙한 모습을 보이고 있으나 전반적으로 추정치의 

값이 감소하다가 최근에 들어 다시 완만히 증가하고 있음을 알 수 있다.
모수 (μ,σ )의 추정치를 식 (7)과 (8)에 대입하면 주당 취업시간의 

누적밀도함수와 확률밀도함수를 추정하게 된다. [그림 5]와 [그림 6]은 

각각 농림어업부문과 비농림어업부문의 일부 시점에서의 확률밀도함수 

추정치를 나타내고 있으며, 주당 취업시간의 추세 및 집중도에 관하여 

위에서 언급한 내용을 확인할 수 있다.
마지막으로 모수 (μ,σ )의 추정치를 식 (9)에 대입하면 주당 취업시

간의 이론적 기댓값의 추정치를 얻게 된다. 추정 결과, 농림어업부문의 

경우에는 이론적 기댓값의 추정치가 주당 평균 취업시간 실제치에 근사

한 것으로 나타났으며, 양자 간 차이는 대부분 1시간 미만이었다. 비농

림어업부문의 경우에는 양자 간 차이가 농림어업부문에 비하여 다소 크

게 나타났으나, 분석대상 기간중 점차 감소하여 1990년대 이후에는 비

교적 양자가 일치하는 추세를 보이고 있다.

  9) 본 논문에서는 최우추정치를 구하기 위하여 GAUSS를 사용하였으며, 표본규모가 

가장 큰 2003년도 비농림어업부문의 경우에도 1회 반복(iteration)에 소요된 시간은 

약 1초에 불과하였다. 초기치 및 수렴조건(tolerance)의 선택에 따라 달라질 수는 있

겠으나, 1966년도 비농림어업부문의 추정(12회 반복)을 제외한 모든 경우에 10회 반

복 이내에 최우추정치를 구할 수 있었다.



취업시간과 노동능률의 변화: 1963～2003  165

[그림 5]  주당 취업시간의 확률밀도함수 추정결과(농림어업부문)

0.00

0.01

0.02

0.03

0.04

0 10 20 30 40 50 60 70 80 90 100

1963년

1973년

1983년

1993년

2003년

[그림 6]  주당 취업시간의 확률밀도함수 추정결과(비농림어업부문)
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3. 취업시간 변화에 따른 노동능률의 변화패턴 추정

앞에서 언급한 바와 같이 본 논문에서는 2000년도 임금구조기본통계

를 이용하여 취업시간 변화에 따른 노동능률의 변화패턴을 추정하였

다.10) 우선 취업시간으로는 총근로시간(＝정상근로시간＋초과근로시간)
을 사용하였으며, 시간당 임금은 정액급여와 초과급여의 합을 총근로시

간으로 나누어 계산하였다. 시간당 임금을 계산함에 있어 연간특별성과

급을 포함시키지 않은 것은, 임금통계가 특정 월을 대상으로 조사되므

로 월간 근로시간과의 연계성이 낮을 것으로 판단하였기 때문이다.
2000년에는 법정 근로시간이 주당 44시간이었으며, 이를 평일 8시간 

및 토요일 4시간 근무형태로 해석할 경우 주당 근무일수는 평일 기준 

5.5일에 해당한다(즉, 토요일은 평일 기준 0.5일에 해당). 한편, 2000년도 

임금통계는 6월을 기준으로 작성되었으며, 2000년 6월에는 평일 22일 

및 토요일 4일이 포함되어 있다. 따라서 2000년 6월의 기준 근로일수는 

평일 기준 24일에 해당하며, 본 논문에서는 월간 근로시간에 5.5/24를 

곱하여 주당 근로시간을 구하였다.

취업자 i의 주당 취업시간과 시간당 임금을 각각 x i와 HW i
라고 

하면, HW i
는 x i의 함수이며, 회귀분석을 이용하여 취업시간 변화에 

따른 노동능률의 변화패턴을 추정할 수 있다. 여기에서 ψ (x ) 는 x에 

대하여 오목한(concave) 함수인 것으로 가정한다.

HW i = ψ (x i ) + u i . (16)

식 (16)을 추정하기 위한 용이한 방법은 ψ (x ) 를 x의 2차 함수

(quadratic function), 즉 ψ (x ) =α + β x+ γ x 2 로 가정하는 것이다.
그러나 추정결과 및 데이터를 세밀하게 검토한 결과 2차 함수 형태의 

가정은 부적절한 것으로 판단되었으며, 그 근거는 다음과 같다.

 10) 노동능률의 변화패턴은 연도에 따라 차이를 보일 수 있으므로 연도별로 추정하는 

방안을 택할 수도 있으나, 이 경우 연도별로 상이한 표준화(normalization)를 거쳐야 

한다는 문제점이 발생한다. 또한 노동능률의 변화패턴이 생물학적인 특성을 반영한

다는 점을 고려할 때, 한 시점에서의 추정결과를 전 시점에 적용하는 방안이 타당할 

수도 있다.
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우선, 2차 함수 형태의 시간당 임금방정식을 추정한 결과 2차항( x 2 )
의 계수가 陽(＋)의 값으로 추정되었으며, 주당 취업시간이 약 101시간

일 때에 시간당 임금이 최소화되는 것으로 추정되었다.11) 그러나 이는 

시간당 임금방정식이 주당 취업시간에 대하여 오목한(convex) 함수이며, 
취업시간이 0에 가까워질수록 노동의 능률이 체증함을 의미하므로, 적

절한 노동능률 변화패턴의 추정결과로 보기 어려울 것으로 판단된다.
한편, [그림 7]은 주당 취업시간별 평균 시간당 임금을 계산한 결과

로서, [그림 7]에 따르면 주당 취업시간별 평균 시간당 임금은 주당 40
시간을 전후로 상이한 패턴을 보이고 있는 것으로 판단된다. 첫째, 40시
간 이상의 구간에서는 비교적 안정적인 관계가 유지되고 있으나, 40시

간 미만의 구간에서는 다소 불안정적인 관계를 관찰할 수 있다. 둘째, 
40시간 이상 구간의 경우 대부분의 근로자는 주당 취업시간이 80시간 

[그림 7]  주당 취업시간별 평균 시간당 임금
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 11) 2차 함수 형태의 시간당 임금방정식은 HW = 123.45 ＋ 12.34 x  － 0.2345 x 2 로 
추정되었다.
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미만이며,12) 40～80시간 구간의 노동능률 변화패턴은 비교적 안정적인 

선형(linear) 관계를 나타내고 있다. 셋째, 40시간 미만 구간의 경우 관계

가 다소 불안정적이고 일부 극단치(outlier)가 있는 것이 사실이나, 회귀

분석을 실시한 결과 우상향의 선형관계를 도출할 수 있었다.
이러한 이유로 본 논문에서는 주당 취업시간이 40시간 미만인 구간

과 40시간 이상인 구간을 구분하여 선형방정식을 추정하는 방안을 택하

였다. 추정결과는 다음과 같으며 [그림 8]은 이를 그래프로 표현한 것이

다. 참고로, 두 방정식은 분할 기준점인 40시간에서 일치하지 않으나, 
양자 간의 차이는 지나치게 큰 수준이 아닌 것으로 판단된다.

<40시간 미만> HW 1 = 3543.44 ＋ 134.71 x ,

   (16.26)    (22.27)

<40시간 이상> HW 2 = 12459.90 － 124.74 x .

   (412.01)  (－203.51)    (추정치의 t값)

[그림 8]  시간당 임금방정식 추정결과
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 12) 2000년도 임금통계에 포함된 근로자는 모두 5,735,072명이며, 주당 취업시간이 40시
간 이상 80시간 미만인 근로자는 전체의 92%인 5,253,529명이다.
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[그림 9]  주당 취업시간별 노동의 한계능률 및 총능률
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[그림 9]의 상단은 [그림 8]에 제시된 시간당 임금방정식 추정결과를 

구간별 최댓값이 1이 되도록 정규화한 것으로서, 주당 취업시간별 노동

의 한계능률에 해당한다.13) 또한 [그림 9]의 하단은 노동의 총능률에 해

당하며, 한계능률을 적분하여 계산한 결과이다.

 13) 한계능률곡선의 종축 절편은 약 0.3967(＝3543.44÷8931.76)이며, 주당 취업시간이 

100시간일 때의 한계능률은 약 0.0019(＝14.50÷7470.14)이다.
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4. 총취업자의 노동능률지표 추정

<표 6>의 (1), (2)열은 각각 농림어업부문과 비농림어업부문의 노동

능률지표 추정결과로서, 주당 취업시간 분포의 추정결과(표 5)와 노동 

능률 변화패턴 추정결과를 식 (15)에 적용하여 계산한 것이다. <표 6>의 

(3)열은 경제 전체의 노동능률지표 추정결과로서, 부문별 지표를 가중평

균한 것이다. 가중치로는 부문별 총취업시간, 즉 부문별 취업자수에 주

당 평균 취업시간을 곱한 값을 사용하였으며, <표 6>의 (4)열 및 (5)열과 

같다. 농림어업부문의 취업시간 구성비는 1963년 58.4%를 기록한 이후 

꾸준히 감소하여 2003년에는 약 9.1% 수준을 보이고 있다. [그림 10]은 

부문별 및 경제 전체의 지표 추정치를 그래프로 표현한 것이다.
<표 6>과 [그림 10]에서 알 수 있듯이, 주당 취업시간 변화에 따른 

노동능률지표는 전반적으로 증가추세를 나타내고 있다. 이를 부문별로 

보면, 1980년대까지는 농림어업부문이 높은 노동능률을 보였으나, 1990
년대에 들어 반전되고 있음을 알 수 있다.

[그림 10]  주당 평균 취업시간 변화에 따른 노동의 능률변화지표
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<표 6>  주당 평균 취업시간 변화에 따른 노동의 능률변화지표

연도

부문별 노동능률지표 부문별 취업시간 구성비(%)
농림어업부문 비농림어업부문 경제 전체 농림어업부문 비농림어업부문

(1) (2) (3) (4) (5)
1963
1964
1965
1966
1967
1968
1969
1970
1971
1972
1973
1974
1975
1976
1977
1978
1979
1980
1981
1982
1983
1984
1985
1986
1987
1988
1989
1990
1991
1992
1993
1994
1995
1996
1997
1998
1999
2000
2001
2002
2003

0.6876
0.7127
0.6964
0.6759
0.6863
0.6978
0.6933
0.7059
0.6957
0.6926
0.7269
0.7062
0.7049
0.6944
0.6986
0.7036
0.7073
0.7109
0.7119
0.7053
0.7168
0.7221
0.7190
0.7165
0.7168
0.7185
0.7066
0.7125
0.7106
0.7155
0.7114
0.7139
0.7161
0.7152
0.7139
0.7141
0.7125
0.7145
0.7131
0.7104
0.7104

0.6649
0.6725
0.6623
0.6575
0.6647
0.6531
0.6764
0.6780
0.6914
0.6831
0.6851
0.7041
0.6962
0.6927
0.6920
0.6948
0.6961
0.6911
0.6933
0.6917
0.6923
0.7000
0.6986
0.6985
0.6988
0.7030
0.7086
0.7150
0.7199
0.7232
0.7197
0.7199
0.7195
0.7186
0.7174
0.7188
0.7171
0.7192
0.7181
0.7164
0.7177

0.6782
0.6951
0.6806
0.6671
0.6756
0.6743
0.6845
0.6904
0.6932
0.6872
0.7029
0.7050
0.6998
0.6934
0.6945
0.6979
0.6999
0.6974
0.6992
0.6955
0.6985
0.7049
0.7028
0.7020
0.7022
0.7059
0.7082
0.7146
0.7186
0.7221
0.7186
0.7192
0.7191
0.7182
0.7170
0.7183
0.7166
0.7187
0.7176
0.7159
0.7170

58.37
56.17
53.65
52.36
50.32
47.36
47.77
44.38
41.80
43.39
42.60
43.22
40.81
41.42
37.66
35.58
33.18
31.74
31.75
28.06
25.25
22.39
20.66
19.61
18.80
18.18
17.87
16.46
14.08
13.79
12.86
12.04
11.85
11.41
11.00
11.85
10.96
10.50
10.15
 9.50
 9.08

41.63
43.83
46.35
47.64
49.68
52.64
52.23
55.62
58.20
56.61
57.40
56.78
59.19
58.58
62.34
64.42
66.82
68.26
68.25
71.94
74.75
77.61
79.34
80.39
81.20
81.82
82.13
83.54
85.92
86.21
87.14
87.96
88.15
88.59
89.00
88.15
89.04
89.50
89.85
90.50
90.92
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5. 총노동투입 규모 추정

서론에서 밝힌 바와 같이 본 논문에서는 노동투입 규모를 결정하는 

다양한 요인 가운데 취업자수, 주당 평균 취업시간 및 노동의 능률 등 

세 가지 요인을 분석대상으로 설정하고 있다. 이 가운데 주당 평균 취업

시간과 노동의 능률은 일인당 지표에 해당하므로 이 세 가지 요인만을 

고려할 경우의 총노동투입지표는 세 지표의 곱으로 계산된다.
<표 7>은 이 세 가지 요인을 지수(index)의 형태로 계산하여 종합한 

결과이다. <표 7>의 (2)열은 경제 전체의 총취업자수를 2003년의 값이 

100이 되도록 지수화한 것이며, 마찬가지로 (4)열은 총취업자의 주당 평

균 취업시간을 지수화한 것이다. <표 7>의 (5)열은 <표 6>의 (3)열, 즉 

총취업자의 노동능률지표를 지수화한 것이다. 또한, <표 8>은 분석 대

상기간을 10년 단위로 구분하여 이들 세 가지 요인들의 구간별 연평균 

증가율을 계산한 것이다.
우선, 취업자수는 총노동투입의 가장 큰 비중을 차지하며, 1963～

2003년 기간중 2.72%의 연평균 증가율을 나타내고 있다. 이를 기간별로 

보면 1기간(1963～1973년)에는 3.76%의 높은 증가율을 보였으나, 2기간

(1973～1983년) 및 3기간(1983～1993년)에는 2.86%로, 그리고 4기간

(1993～2003년)에는 1.42%로 점차 하락하였다.
둘째, 주당 평균 취업시간의 전 기간 연평균 증가율은 0.09%로 계산

되었으나, 기간별로는 상당한 변동을 보이고 있다. 즉, 1기간과 2기간에

는 각각 0.83% 및 0.73%의 비교적 높은 증가율을 기록하였으나, 3기간

과 4기간에는 각각 -0.50% 및 -0.71%로 하락하였다.
셋째, 노동능률의 전 기간 연평균 증가율은 0.14%로 계산되어, 주당 

평균 취업시간에 비해 높은 증가율을 나타내고 있음을 알 수 있다. 기간

별로는, 1기간과 3기간에 상당한 규모의 순증가율을 기록한 반면, 2기간

과 4기간에는 극히 완만한 감소 추세를 보이고 있다.
주당 취업시간이 일정 수준을 초과할 경우 － 본 논문의 추정결과에 

의하면 주당 40시간을 초과할 경우 － 개별 취업자 입장에서는 취업시

간 증가시 노동능률이 낮아질 가능성이 크며, 따라서 취업시간과 노동

의 능률은 서로 상충적인 관계를 가진다고 할 수 있다.



취업시간과 노동능률의 변화: 1963～2003  173

<표 7>  총취업자수, 주당 평균 취업시간 및 노동능률지표

연도

총취업자수 주당 평균 취업시간 노동능률지표

명 2003년＝100 시간/주 2003년＝100 2003년＝100
(1) (2) (3) (4) (5)

1963
1964
1965
1966
1967
1968
1969
1970
1971
1972
1973
1974
1975
1976
1977
1978
1979
1980
1981
1982
1983
1984
1985
1986
1987
1988
1989
1990
1991
1992
1993
1994
1995
1996
1997
1998
1999
2000
2001
2002
2003

 7,563
 7,698
 8,112
 8,326
 8,625
 9,062
 9,285
 9,617
 9,946
10,379
10,942
11,421
11,692
12,412
12,812
13,412
13,602
13,683
14,024
14,380
14,505
14,429
14,971
15,504
16,354
16,869
17,561
18,085
18,649
19,009
19,235
19,848
20,414
20,853
21,214
19,937
20,291
21,155
21,573
22,169
22,139

 34.16
 34.77
 36.64
 37.61
 38.96
 40.93
 41.94
 43.44
 44.93
 46.88
 49.42
 51.59
 52.81
 56.06
 57.87
 60.58
 61.44
 61.80
 63.35
 64.95
 65.52
 65.17
 67.62
 70.03
 73.87
 76.20
 79.32
 81.69
 84.24
 85.86
 86.88
 89.65
 92.21
 94.19
 95.82
 90.05
 91.65
 95.56
 97.44
100.14
100.00

47.4
45.9
47.9
47.6
48.2
49.1
50.2
48.2
49.4
50.6
51.5
52.5
52.9
54.5
53.9
54.5
54.2
53.9
53.6
55.9
55.4
55.1
55.1
53.9
55.4
55.8
54.5
53.8
53.4
52.5
52.7
52.4
52.5
52.3
51.4
50.1
50.4
50.6
50.4
49.8
49.1

 96.54
 93.48
 97.56
 96.95
 98.17
100.00
102.24
 98.17
100.61
103.05
104.89
106.92
107.74
111.00
109.78
111.00
110.39
109.78
109.16
113.85
112.83
112.22
112.22
109.78
112.83
113.65
111.00
109.57
108.76
106.92
107.33
106.72
106.92
106.52
104.68
102.04
102.65
103.05
102.65
101.43
100.00

 94.58
 96.94
 94.92
 93.04
 94.22
 94.04
 95.46
 96.28
 96.68
 95.85
 98.03
 98.32
 97.60
 96.70
 96.86
 97.34
 97.61
 97.26
 97.52
 97.00
 97.42
 98.31
 98.02
 97.91
 97.93
 98.44
 98.77
 99.67
100.22
100.71
100.22
100.31
100.29
100.16
 99.99
100.18
 99.94
100.24
100.08
 99.84
100.00

자료: 통계청, ꡔ경제활동인구연보ꡕ, 각년도; http://kosis.nso.go.kr; <표 6>.



174  KDI 政策硏究 / 2004. Ⅱ

<표 8>  노동투입 세부요인의 기간별 연평균 증가율

(단위: %)

구  간 취업자수 주당 평균 취업시간 노동능률

1963～1973년
1973～1983년
1983～1993년
1993～2003년

3.76
2.86
2.86
1.42

 0.83
 0.73
-0.50
-0.71

 0.36
ꠏ0.06
 0.28
ꠏ0.02

1963～2003년 2.72  0.09  0.14

그러나 이러한 상충적인 관계가 총취업자에 대해 반드시 성립하는 

것은 아니다. 예를 들어, 1기간의 경우에는 총취업자의 평균 취업시간과 

노동의 능률이 모두 증가하였으며, 이는 주당 평균 취업시간 자체는 증

가하였으나 취업시간의 분포가 변하여 평균 능률이 증가하였기 때문일 

것으로 예상된다. 4기간의 경우에도 평균 취업시간이 감소하였음에도 

불구하고 노동의 능률이 감소하였음을 알 수 있다.

이제, N , H , EI를 각각 취업자수, 주당 취업시간 및 노동의 능률

을 나타내는 지표라고 하고14) 다음을 정의하자. 여기에서 I 1
은 취업자

수만을 고려한 노동투입지표, I 2
는 취업자수와 주당 취업시간을 고려

한 노동투입지표, 그리고 I 3
는 세 가지 요인을 모두 고려한 노동투입 

지표에 해당한다.

I 1
＝ N ,

I 2
＝ N  × H ,

I 3
＝ N  × H  × EI .

<표 9>는 <표 7>을 이용하여  I 1
, I 2

 및 I 3
를 계산한 후 기간별로 

연평균 증가율을 계산한 결과이다. 1963～2003년 기간중 총노동투입지

표( I 3
)의 연평균 증가율은 2.96%로 계산되었다. 그러나 기간별로는 상

당한 변화를 보이고 있으며, 1기간에는 5.00%의 높은 증가율을 기록하

였으나, 이후 빠르게 둔화되고 있음을 알 수 있다.

 14) 세 지표는 각각 <표 7>의 (2)열, (4)열 및 (5)열과 같다.
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<표 9>  세 가지 노동투입지표의 기간별 연평균 증가율

(단위 : %)

구  간 I 1 I 2 I 3

1963～1973년
1973～1983년
1983～1993년
1993～2003년

3.76
2.86
2.86
1.42

4.63
3.61
2.35
0.70

5.00
3.55
2.64
0.68

1963～2003년 2.72 2.81 2.96

총노동투입 규모의 변동은 대부분 취업자수의 변동에 의존하고 있으

나, 최근에 들어서는 취업시간의 변동 역시 상당한 영향을 미치고 있음

을 알 수 있다. 즉, 4기간의 경우 취업자수는 연평균 1.42% 증가한 반면 

취업시간이 연평균 0.71% 감소함에 따라 총노동투입 규모는 연평균 

0.68% 증가하는 데에 그쳤다.
참고로, 1963～2003년 기간중 총노동투입 규모의 연평균 증가율 

2.96%에 대한 취업자수 증가, 주당 취업시간 증가 및 노동능률 상승의 

기여도는 각각 92.2%, 3.1% 및 4.7%로 계산되었다.15)

<표 9>에서 확인할 수 있듯이, 총노동투입 규모를 측정함에 있어 취

업자수만을 고려하거나( I 1
), 취업자수와 취업시간만을 고려할 경우

( I 2
) 총노동투입 증가율 측정에 오차가 발생한다. 예를 들어, 1기간에

는 취업시간과 노동의 능률이 함께 증가하였으며, 그 결과 두 지표 모두 

노동투입 증가율을 과소추정하고 있으며, 4기간에는 취업시간과 노동의 

능률이 함께 감소하였으며, 그 결과 두 지표 모두 노동투입 증가율을 과

대추정하고 있다. 한편 2기에는 취업시간이 증가한 반면 노동의 능률이 

낮아짐에 따라 I 2
는 총노동투입 규모를 과대추정하는 반면 I 1

은 과

소추정하고 있으며, 3기에는 이와 정반대의 상황이 발생하고 있다.

 15) 세 가지 노동투입 세부요인의 상대적 기여도는 각각의 연평균 증가율을 기준으로 

계산하였다.
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Ⅳ. 결  론

본 논문에서는 성장요인 분석에서 사용되는 노동투입 규모를 결정하

는 세부 요인 가운데 취업자수, 취업시간 및 취업시간 변화에 따른 노동 

능률의 변화를 분석대상으로 설정하여, 노동의 능률변화를 추정하기 위

한 방법론을 제시하고 이를 우리나라의 경우에 적용하여 1963～2003년 

기간중 노동투입 규모 및 연평균 증가율을 추정하였다. 본 논문의 핵심

적인 목적은 총노동투입 규모를 측정함에 있어 취업자수만을 고려하거

나 혹은 취업자수와 취업시간만을 고려할 경우 발생하는 노동투입 증가

율 추정상의 오차 규모를 파악하는 것이다.
이를 위하여 본 논문에서는, 현재 6개의 구간으로만 발표되고 있는 

취업시간별 취업자수 통계를 이용하여 취업시간의 연속분포를 최우추

정법으로 추정하기 위한 절차를 제시하고, 기존의 연구에 사용된 노동

능률의 변화패턴에 대한 가정을 채택하여 경제 전체의 노동능률지표를 

추정하였다.
1963～2003년 기간에 대한 실증분석결과, 취업자수, 취업시간 및 노

동능률의 연평균 증가율은 각각 2.72%, 0.09% 및 0.14%로 추정되었다. 
이를 기간별로 보면, 취업자수 증가율은 1960년대에 3.76%의 높은 수준

을 기록한 이후 지속적으로 둔화되었고, 주당 평균 취업시간은 1960년
대와 1970년대에 각각 0.83% 및 0.73%의 증가율을 보였으나, 1980년대 

이후에는 0.5～0.7%의 감소 추세를 기록하였으며, 노동능률지표는 1960
년대와 1980년대에 0.3% 내외의 증가율을 기록한 반면 1970년대와 1990
년대에는 완만한 감소 추세를 보였다. 세 가지 요인을 모두 고려한 총노

동투입 규모의 전 기간 연평균 증가율은 2.96%로 추정되었으며, 1960년

대에 5%의 높은 증가율을 기록한 이후 점차 둔화되기 시작하여 1990년

대에는 0.68%로 크게 둔화되었다.
이러한 결과를 바탕으로 본 논문에서는 총노동투입 규모를 측정함에 

있어 취업자수만을 고려하거나, 혹은 취업자수와 취업시간만을 고려할 

경우 발생하는 오차의 규모를 계산하였다.
본 논문의 추정결과는 향후 한국경제의 잠재성장률을 전망함에 있어 
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상당한 함의를 갖는다. 즉, 향후 취업시간의 감소에 따라 총노동투입 증

가율은 더욱 둔화할 것으로 전망되나, 취업시간의 감소와 함께 노동의 

능률은 증가될 것이며, 이것이 취업시간 감소의 상당 부분을 상쇄할 경

우 총노동투입 감소율은 취업시간 감소율보다 작게 될 것이다.
마지막으로 본 논문에 제시된 실증분석결과의 개선방안을 논의하기

로 한다. 본 논문에서는 2000년도 ꡔ임금구조기본통계ꡕ를 이용하여 취업

시간 변화에 따른 노동능률의 변화패턴을 추정하였다. 그러나 ꡔ임금구

조기본통계ꡕ는 임금근로자만을 대상으로 하는 표본조사로서, 자영업자, 
가족종사자 등 무급종사자와 농림어업부문 취업자가 제외되어 있을 뿐 

아니라, 추정결과를 총취업자에게 적용하기에는 대표성이 낮다는 문제

점을 가진다. 한편 본 논문에서는 추정의 편의를 위하여 동일한 노동능

률 변화패턴을 모든 취업자에게 적용하였다. 그러나 노동능률 변화패턴

은 연도별뿐 아니라 성별, 연령별, 교육수준별 등 집단별로 차이를 가질 

것으로 짐작된다. 향후 이에 대한 엄밀한 실증분석을 바탕으로 한 연구

가 이루어지기를 기대한다.
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With the outbreak of the financial crisis in mid-1997, the Korean government 
has removed a majority of M&A-related regulations in order to facilitate M&A 
transactions. This was based upon the belief that M&As are one of the most 
efficient ways to restructure financially distressed firms compared to other 
government-driven restructuring programs. In this paper, we try to empirically 
assess the role of M&A in restructuring distressed firms in Korea following the 
financial crisis. In doing so, three empirical analyses have been conducted. The 
first analysis attempts to identify financial characteristics of the insolvent M&A 
targets. The second exercise directly tests the change in performance of insolvent 
M&A targets before and after such M&A transactions. The third analysis is a 
more general assessment on the role of M&A transactions to determine if being 
involved in an M&A transaction (regardless of its motivate) has reduced the 
probability of becoming insolvent in the future. Overall, we find some evidence 
supporting that M&A activities after the financial crisis have played a positive role 
in restructuring financially distressed firms in Korea. 

.............................................................................................................................................

1997년에 발생한 경제위기 이후 정부는 원활한 부실기업 정리를 촉진하

기 위해 기업 간 합병 및 인수(M&A)와 관련한 많은 규제를 완화하였다. 이는 

시장메커니즘에 의해 주도되는 M&A의 활성화가 정부에 의해 주도되는 다른 

기업구조조정 수단들보다 효율적인 방식일 수 있다는 믿음에 기초한 것이었

다. 본 연구는 지금까지 여타 실증연구에서 사용되지 않았던 공정거래위원회

의 기업결합 신고자료를 토대로 기업구조조정을 위한 국내 M&A 시장의 특성

을 파악하고 경제위기 이후 부실기업 구조조정에 있어서의 M&A의 역할에 대

한 실증적 평가를 시도한다. 

이를 위해 본 연구에서는 다음의 세 가지 실증분석을 수행하였다. 첫째, 

M&A의 대상기업이 되었던 부실기업의 재무적 특성을 분석하여 기업구조조

정과 관련된 M&A 시장의 전체적인 특성을 파악한다. 둘째, 수익성 및 효율성 

지표에 대한 분석을 통해 부실화된 M&A 대상기업들의 성과가 M&A 거래 이

후 실제로 개선되었는지의 여부를 분석한다. 셋째, M&A 대상기업들이 사후적

으로 부실화될 확률이 감소하였는지의 여부를 분석한다. 이러한 실증분석의 

결과들은 재무적으로 곤경 상태에 있는 부실기업을 대상으로 한 M&A 거래가 

M&A 대상기업의 기업성과를 개선시키는 데 어느 정도 효과가 있음을 시사하

고 있다.

ABSTRACT
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Ⅰ. 서  론
 

1997년에 발생한 경제위기 이후 부실기업에 대한 구조조정은 한국경

제가 해결해야 할 가장 중요하고도 시급한 정책과제로 다루어져 왔으

며, 주지하는 바와 같이 이를 위한 다양한 정부정책이 도입․시행되었

다. 이러한 정부정책에는 부실기업의 정상화를 위한 워크아웃 프로그램

의 도입, 부실기업의 도산절차를 효율화하기 위한 도산 관련법 및 제도

의 개혁, 그리고 부실채권의 인수 및 정리업무를 담당하는 자산관리회

사(asset management companies) 등의 육성 등이 포함될 것이다. 
이와 동시에 국내외 투자자에 의한 기업 간의 합병 및 인수(M&A; 

mergers and acquisitions) 제도의 활용 역시 기업구조조정을 위해 사용 가

능한 다양한 수단들 중의 하나로서 강조되어 왔다. 이는 시장메커니즘

에 의해 주도되는 M&A의 활성화가 정부에 의해 주도되는 다른 기업구

조조정 수단들보다 더 효율적인 방식일 수 있을 뿐 아니라, 기업에 의한 

새로운 투자를 유도하고 경영, 생산 및 마케팅 방식 등에 있어 보다 선

진적인 기술을 도입케 함으로써 장기적으로 기업의 효율성 및 생산성을 

향상시킬 수 있다는 믿음에 기초한 것이다.1) 
이처럼 M&A의 활성화를 통해 기업의 구조조정을 촉진하고 기업의 

효율성 및 생산성을 향상시키기 위하여 한국정부는 경제위기 이후 

M&A와 관련된 규제들을 완화하는 조치를 적극적으로 취하여 왔다. 특
히 경제위기 이후 대부분의 국내기업들이 심각한 자금난을 겪고 있는 

상황하에서 해외자본에 의한 국내기업의 M&A와 관련된 많은 규제들이 

철폐되었으며, 이와 동시에 국내기업 간의 M&A 거래를 촉진시키기 위

한 정책적 노력 또한 지속되어 왔다.2) 이러한 정부의 M&A 관련 규제완

  1) 기업구조조정 촉진을 위한 M&A 거래의 증가는 우리나라에서뿐만 아니라 동일한 

시기에 경제위기를 겪었던 인도네시아, 말레이시아 및 태국 등 여타 동아시아국가

들에서도 공통적으로 나타났던 현상이다. 이들 동아시아국가에서의 해외자본에 의

한 M&A 거래(cross-border M&A)의 발생원인 및 그 효과에 대한 분석은 Mody and 
Negishi(2001)를 참조하라.

  2) 예를 들어, 1998년 2월에는 의무공개매수제도가 폐지되었고, 같은 해 5월에는 외국
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화 노력과 더불어 M&A 거래에 대한 기업들의 인식 변화에 따라, 국내

에서의 M&A 거래는 경제위기 이후 지속적인 증가 추세를 보이고 있는 

것이 사실이다.
그렇다면 과연 경제위기 이후 지금까지의 M&A 거래가 국내 부실기

업들의 구조조정에 있어 긍정적인 역할을 수행하였다고 평가할 수 있는

가? 이에 대한 답변은 경제위기 이후 우리나라 M&A 시장의 역할에 대

한 이해를 증진시키고 향후 기업구조조정을 위한 수단으로서 M&A 거
래가 활용될 수 있을 것인가에 대한 정책방향을 설정하는 데 도움을 줄 

것으로 판단된다. 앞서 설명한 대로 경제위기 이후 기업구조조정을 위

한 M&A의 역할이 강조되어 왔음에도 불구하고, 그 역할에 대한 실증적

인 연구는 국내에서 찾아보기 힘들다.3) M&A의 역할에 대한 실증연구

를 수행할 수 있을 만큼 M&A 거래에 대한 체계적인 자료가 국내에 축

적되어 있지 못한 것이 그 한 원인이었을 것으로 판단된다. 
본 연구는 지금까지 여타 실증연구에서 사용되지 않았던 공정거래위

원회의 기업결합 신고자료4)를 한국신용정보의 기업재무자료와 결합시

킨 데이터베이스를 구축, 이를 이용하여 기업구조조정을 위한 국내 

M&A 시장의 특성을 파악하고 경제위기 이후 부실기업 구조조정에 있

어서의 M&A 거래의 역할에 대한 실증적 평가를 시도하는 것을 목적으

로 한다. 특히 부실화된 M&A 대상기업(즉, 피합병 또는 피인수기업)에 

분석의 초점을 맞춰, M&A 거래 이후 이들 기업들의 성과가 실제로 개

선되었는지를 분석함으로써 기업구조조정에 있어 M&A 거래의 효율성

에 대해 평가해 보고자 한다. 이를 위해 본 연구에서는 다음과 같은 세 

가지 실증분석을 수행하였다. 먼저 M&A의 대상기업이 되었던 부실기

인에 의한 적대적 M&A가 전면적으로 허용되었으며, 기업구조조정을 위한 M&A의 

기업결합심사기준도 완화되었다. M&A에 대한 정부의 규제완화정책에 대하여는 제

Ⅱ장에서 보다 자세히 논의하기로 한다. 
  3) 임관택․임석필(1994)은 1988～94년중 합병된 기업들을 이용하여 합병대상기업의 

재무적 특성을 연구하였으며, 주상용(1997)은 1981～90년중 합병된 기업들을 대상으

로 국내 합병기업과 피합병기업의 재무적 특성의 차이를 연구하였다. 필자가 조사

한 바로는 경제위기 이후 M&A 거래에 대한 연구는 아직 없는 것으로 보인다.
  4) 동 기업결합 신고자료는 ｢독점규제 및 공정거래에 관한 법률｣에 의하여 일정한 조

건의 기업 간 인수․합병에 대하여 공정거래위원회에 신고된 자료를 취합한 것이

다. 동 자료의 성격에 대한 자세한 논의는 제Ⅲ장에서 다룬다. 
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업의 재무적 특성을 분석한다. 즉, 어떠한 특성을 가지고 있는 부실기업

들이 M&A의 대상기업이 될 가능성이 높은지에 대하여 분석한다. 이를 

통해 기업구조조정과 관련된 M&A 시장의 전체적인 특성을 파악하고자 

한다. 두 번째 실증분석에서는 부실화된 M&A 대상기업들의 성과가 

M&A를 통해 실제로 개선되었는지 여부를 분석한다. 이를 위해 이들 기

업의 다양한 수익성 및 효율성 지표를 M&A 거래 이전과 이후로 나누어 

파악하고 이를 비교․분석한다. 세 번째 실증분석에서는 M&A 거래의 

경제적 역할에 대한 보다 일반적인 평가를 내리고자 한다. 즉, M&A 대
상기업들이 사후적으로 부실화될 확률이 감소하였는지의 여부를 기존

의 부실예측모형을 활용하여 분석한다. 
본 연구의 구성은 다음과 같다. 제Ⅱ장에서는 경제위기를 전후하여 

M&A 거래 활성화를 위해 정부가 취하였던 규제완화정책에 대하여 간

략하게 서술한다. 여기에서는 M&A 거래에 대한 정부정책의 뚜렷한 방

향전환이 있었음을 발견하게 될 것이다. 제Ⅲ장에서는 본 연구에서 사

용한 데이터가 어떻게 구축되었는지 그리고 그 성격은 어떠한지에 대하

여 논의함과 동시에 경제위기 이후 최근까지의 M&A 거래추이를 살펴

볼 것이다. 제Ⅳ장에서는 본 연구에서 수행한 세 가지 실증분석의 접근

방법에 대하여 설명하고 그에 따른 실증분석결과를 보고한다. 제Ⅴ장에

서는 실증분석의 주요 결과를 요약하면서 부실기업 구조조정을 위한 

M&A의 역할에 대하여 전반적인 평가를 내리도록 한다.

Ⅱ. M&A 관련 정부정책의 변화

전통적으로 한국의 M&A 시장은 산업화가 진행된 여타 선진국들과 

비교해 볼 때 가장 비활동적이고 폐쇄적이었다고 할 수 있다. 그 이유 

중의 하나는 M&A 거래를 제약하는 여러 가지 법적․제도적 규제가 존

재하였기 때문이었다고 할 수 있다.5) 예를 들어, 외국기업의 경우는 국

  5) 국내에서 M&A 거래가 활성화되지 않은 또 다른 이유들로는 한국기업의 지배구조

와 경영문화의 특성, 고용조정 등 합병․인수 후의 가치창출이 어려운 점, 합병․인

수, 특히 적대적 M&A에 대한 국민의 정서적 반감, M&A 인프라의 부족 등을 들 수 
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내기업의 지분을 장외에서 취득할 수 없도록 되어 있었으며 외국인투자

자는 제한된 한도 내에서 주식시장을 통한 포트폴리오 투자만이 가능하

였다. 그러나 경제위기를 겪으면서 M&A에 대한 정부 및 기업의 시각이 

변화하기 시작하였다. 
한국의 경제위기는 막대한 부실채권을 가진 기업들의 도산에 의해 

발생하였으며 또한 그 결과 새로운 수많은 부실기업들이 생겨나게 되었

다. 당시 한국경제에 있어 가장 중요한 해결과제는 이러한 부실기업들

의 구조조정을 효과적으로 달성하는 것이었으며, 이러한 과정에서 

M&A는 가장 시장친화적인 방식으로 국내외 유동성을 끌어들여 기업

구조조정을 효과적으로 달성할 수 있는 수단으로 부각되기 시작한 것

이다.6) 
경제위기를 전후한 정부정책의 변화를 살펴보면 M&A 거래에 대한 

정부의 규제완화 추세는 더욱 확연해진다. <표 1>은 1997년부터 1998년 

사이에 이루어진 M&A와 관련된 주요 정부정책의 변화를 요약하고 있

다. 경제위기 직전인 1997년 2월에 개정된 ｢외국인투자 및 외자도입에 

관한 법률｣의 내용을 보면, M&A와 관련된 규제가 엄격했음을 알 수 있

다. 예를 들어, 외국인투자자가 총자산이 2조원 이상인 국내기업의 경영

권을 인수할 경우에는 재정경제원 장관의 승인을 받아야 했으며, 우호

적 인수․합병의 경우에도 이사회의 결의가 있을 경우에만 외국인투자

자가 10% 이상의 구주를 취득할 수 있었다. 
또한 같은 해 4월에 개정된 ｢증권거래법｣에 의하면, 내국인에 의한 

상장기업 주식의 10% 이상 취득을 허용하였으나 새롭게 의무공개매수

제도(obligatory tender offer system)를 도입하였다. 의무공개매수제도하에

서는 어느 기업의 지분을 25% 이상 인수하고자 하는 경우 인수기업은 

공개매수(tender offer)를 통해 ‘50% + 1’ 이상의 지분을 반드시 취득하여

야 하며, 기취득 지분과 ‘50% + 1’주만큼의 지분 차이는 과거 12개월중

있다(선우석호[2000]). 
  6) 이와 같은 M&A 거래의 필요성에 대한 내부적인 수요 이외에도, 국제통화기금(IMF)

은 586억달러의 구제금융을 제공하는 조건으로 한국경제의 근본적 개혁을 요구하였

는데, 여기에는 해외기업에 의한 한국기업 인수를 활성화하기 위한 제도적 완화조

치가 포함되어 있었다.
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<표 2>  우리나라의 기업결합 추이

1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002 전체

주식

취득

142

(43.7)

―

159

(40.5)

[12.0]

130

(31.1)

[-18.2]

92

(18.9)

[-29.2]

146

(26.2)

[58.7]

268

(38.1)

[83.6]

234

(36.4)

[-12.7]

215

(35.7)

[-8.1]

1,386

(33.6)

―

합병

48

(14.8)

―

63

(16.0)

[31.3]

75

(17.9)

[19.0]

151

(31.1)

[101.3]

145

(26.0)

[-4.0]

68

(9.7)

[-53.1]

73

(11.3)

[7.4]

65

(10.8)

[-11.0]

688

(16.7)

―

영업

양수

10

(3.1)

―

25

(6.4)

[150.0]

23

(5.5)

[-8.0]

81

(16.7)

[252.2]

111

(19.9)

[37.0]

84

(11.9)

[-24.3]

62

(9.6)

[-26.2]

78

(13.0)

[25.8]

474

(11.5)

―

신설

회사

인수

121

(37.2)

―

130

(33.1)

[7.4]

163

(39.0)

[25.4]

130

(26.7)

[-20.2]

113

(20.4)

[-13.1]

179

(25.5)

[58.4]

98

(15.2)

[-45.3]

101

(16.8)

[3.1]

1,035

(25.0)

―

임원

겸임

4

(1.2)

―

16

(4.0)

[300.0]

27

(6.5)

[68.8]

32

(6.6)

[18.5]

42

(7.5)

[31.3]

104

(14.8)

[147.6]

177

(27.5)

[70.2]

143

(23.8)

[-19.2]

545

(13.2)

―

전체

325

(100.0)

―

393

(100.0)

[20.9]

418

(100.0)

[6.4]

486

(100.0)

[16.3]

557

(100.0)

[14.6]

703

(100.0)

[26.2]

644

(100.0)

[-8.4]

602

(100.0)

[-9.5]

4,128

(100.0)

―

  주: ( ) 안은 각 연도별 전체 기업결합에 대한 비중(%)이며, [ ] 안은 전년 대비 증가율

(%)임. 음영부분은 공정거래위원회로부터 입수한 자료를 의미하며, 또한 제Ⅳ장에

서의 실증분석시 사용된 M&A 거래를 나타냄.  
자료: 공정거래위원회, 공정거래백서(2002) , 2003.

1999년 이후에는 주식취득이 기업결합 수단으로 가장 많이 활용되고 있

으며 2000년에는 전체의 38.1%를 차지하였다. 
앞서 설명한 대로 공정거래위원회로부터 입수한 기업결합 신고자료

는 해당기업의 명칭과 기업결합 시기 등에 대한 정보만을 지니고 있으

므로 M&A 거래가 기업의 성과 등에 미친 영향을 분석하기 위해서는 기

업의 재무자료가 필요하다. 본 연구에서 동 재무자료는 한국신용정보의 

기업재무 데이터베이스를 사용하였으며, 실증분석에서 사용된 데이터베

이스는 이 두 자료를 결합하여 구축하였다.11)
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Ⅳ. 실증분석 방법 및 결과

본장에서는 부실기업 구조조정에 있어서의 M&A 거래의 역할을 실

증적으로 평가하고자 한다. 실증분석의 방법에 대한 이해의 편의를 돕

기 위하여 데이터를 다음의 네 종류의 기업군으로 분류하기로 한다. 그
룹 A는 부실기업이면서 M&A 대상이 된 기업군, 그룹 B는 부실기업이

나 M&A 대상이 되지 않은 기업군, 그룹 C는 우량기업이면서 M&A 대
상이 된 기업군, 그리고 마지막으로 그룹 D는 우량기업으로 M&A 대상

이 되지 않은 기업군 등이다.
본장에서는 세 가지의 실증분석을 수행하는데, 그 첫 번째는 부실기

업(즉, 그룹 A와 그룹 B)만을 분석대상으로 하여 이들 두 그룹의 재무적 

특성의 차이점을 분석하고자 한다. 보다 구체적으로는 부실기업들 중에

서 어떠한 재무적 특성을 지니고 있는 기업들이 M&A의 대상이 될 가능

성이 높은가에 대하여 분석한다. 이를 통해 우리나라에서 부실기업을 

대상으로 하는 M&A 거래의 결정요인에 대하여 살펴보고자 하는 것이

다. 두 번째 실증분석은 부실기업을 대상으로 한 M&A 거래의 효과에 

대한 평가를 목적으로 한다. 따라서 이 경우에는 부실기업 중 M&A의 

대상이 된 그룹 A만을 분석의 대상으로 하여 M&A 거래 전후의 재무적 

성과를 비교하게 된다. 세 번째 실증분석은 M&A의 역할에 대한 보다 

일반적인 평가를 위한 것으로서, M&A의 대상이 된 기업들이 사후적으

로 부실기업화될 가능성이 줄어드는가에 대한 분석이다. 따라서 이 경

우에는 모든 그룹을 분석의 대상으로 한다.
이러한 실증분석을 진행하기에 앞서 먼저 부실기업과 우량기업을 어

떠한 기준으로 나누어 정의할 것인가에 대하여 결정하여야 한다. 부실

기업을 어떻게 정의하느냐에 따라 위에서 논의한 분석의 대상이 변화하

기 때문에 부실기업에 대한 정의는 매우 중요하다고 할 수 있다. 부실의 

 11) 공정거래위원회의 기업결합자료와 한국신용정보의 기업재무자료를 결합하는 데 있

어 두 자료에 공통으로 포함되어 있는 변수는 기업의 명칭뿐이었으나 많은 경우 두 

자료로부터의 기업명칭이 완벽하게 매칭되지 않았다. 따라서 실증분석에서 실제로 

사용된 자료의 수는 <표 2>에 나타난 것보다 적다.
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정의는 solvency 측면에서 파악하는 것이 정의상 바람직하고 따라서 시

장가치에 기준한 순자산(net asset)이 부(否)의 값을 가지는 경우로 보아

야 할 것이다. 그러나 실제로 시장가치에 기준한 순자산의 파악이 어려

우므로, 일반적인 실증분석에서는 실제로 파산절차에 들어간 기업을 부

실기업으로 정의하는 경우가 있다. 그러나 이러한 정의방식을 본 연구

에서 사용할 경우 사용 가능한 자료 중 분석 가능한 기업의 숫자를 상

당한 정도로 감소시킴으로써 통계적으로 의미 있는 실증분석을 불가능

하게 만들게 된다. 예를 들어, 1999년도에 파산한 기업들 중 M&A 거래

의 대상이 된 기업은 단지 여섯 기업에 불과하여 계량기법을 이용한 분

석을 활용할 수 없다. 더욱이 본 연구의 목적상 한 기업이 실제로 파산

하였는지의 여부는 그리 중요한 것이 아니다. 오히려 상당한 정도의 재

무적 어려움을 겪고 있음에 따라 파산할 위험성이 높은 기업들, 즉 부실

징후가 있는 구조조정 대상기업들이 본 연구의 주된 실증분석 대상이라

고 할 수 있다.
이러한 점을 감안하여 본 연구에서는 다음과 같이 부실기업을 정의

하도록 한다. 즉, 어느 기업의 이자보상배율(interest coverage ratio)12)의 

값이 3개 연도(예를 들어, t－2기, t－1기 및 t기)에 걸쳐 연속적으로 1보
다 작은 경우 동 기업을 t년도에 부실기업인 것으로 정의한다. 이와 같

이 이자보상배율이 3개 연도에 걸쳐 연속적으로 1보다 작은 경우를 부

실기업으로 정의하는 것은 채무상환능력 저하 상태가 3년 연속 지속됨

으로써 파산의 위험성이 상당히 높은 상태에 있는 부실징후기업을 부실

기업으로 정의하기 위한 것이다.13)

 12) 이자보상배율은 기업의 이자비용 차감 전 영업이익(EBIT; Earnings before Interest 
and Tax)을 이자비용으로 나누어 계산한다. 이자보상배율이 1보다 작다는 것은 기업

이 영업이익으로 이자비용조차 감당할 수 없다는 것을 의미하며, 채무상환능력이 

저하된 상태를 의미한다. 
 13) 실증분석결과의 안전성(robustness)을 검토하기 위하여 부실기업에 대한 정의를 과거 

2년간 연속적으로 이자보상배율이 1 이하인 기업 및 과거 3년간 평균 이자보상배율

이 1 이하인 기업 등으로 변화시켜 실증분석을 시도하여 보았으나, 실증분석결과에 

대한 해석상에는 큰 변화가 나타나지 않았다.
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1. 부실기업을 대상으로 한 M&A시장의 특성

앞서 언급한 바와 같이 본절에서는 부실기업들 중에서 어떠한 재무

적 특성을 가진 기업들이 M&A 대상기업이 될 가능성이 높은가에 대한 

실증분석을 수행한다. 이러한 분석을 통해 우리나라에서 부실기업을 대

상으로 하는 M&A 시장의 특성을 살펴보고자 한다.
지금까지 M&A 대상기업들의 재무적 특성을 파악하고자 하는 많은 

실증연구들이 있어 왔다. 이러한 연구들은 주로 M&A 시장에서 인수대

상이 되기 쉬운 기업을 식별하기 위해 피합병기업 예측모형을 이용하였

으며 예측모형의 설명변수로는 재무비율과 시장가치비율을 이용하였다. 
예를 들어, Hasbrouck(1985)은 1976년부터 1981년까지 86개 미국기업의 

인수․합병자료를 이용하여 기업의 규모가 작을수록 그리고 기업의 

q-ratio가 낮을수록14) 인수․합병의 대상이 될 가능성이 높음을 보였다. 
Mørck, Shlifer and Vishny(1988)는 1980년중 이루어진 미국에서의 M&A 
거래를 우호적(friendly) M&A와 적대적(hostile) M&A로 분류하고, 두 

M&A 시장에서 M&A 대상기업의 특성이 어떻게 다른가에 대하여 연구

하였다. 이들은 우호적 M&A의 경우 최고경영진들에 의한 주식보유비

율이 높을수록 M&A 대상기업이 될 가능성이 높으며, 적대적 M&A의 

경우에는 기업의 q-ratio가 낮을수록 M&A 대상기업이 될 가능성이 높음

을 보여 적대적 M&A가 시장규율적인 역할(disciplinary role)을 하였음을 

보였다. 국내에서도 M&A 대상기업의 특성에 대한 몇 가지 연구가 있었

다. 1988년부터 1994년 사이에 합병된 83개 기업을 분석한 임관택․임

석필(1994)에 의하면, 기업의 자산수익률이 낮을수록 그리고 부채비율 

및 유동자산비율이 높을수록 M&A 대상기업이 될 가능성이 높다는 것

을 실증적으로 보였다. 
본 실증분석에서도 기존의 문헌에서 널리 사용되고 있는 피합병기업 

예측모형을 이용하여 M&A 대상기업들의 재무적 특성을 파악하고자 한

다. 다만, 본 연구의 목적이 부실기업에 있어 M&A 거래의 역할에 대한 

 14) q-ratio는 주식시장에서 평가된 기업의 시장가치를 기업 실물자본의 대체비용으로 

나눈 값으로서 그 비율이 1보다 작다는 것은 시장에서 평가한 기업의 시장가치가 

그 기업이 실제 보유한 자산의 가치보다 낮다는 것을 의미한다.
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실증분석이므로 분석의 대상을 부실기업(위에서 언급한 그룹 A와 그룹 

B)만으로 한정하여 어떠한 부실기업들이 피합병기업이 될 가능성이 높

은가에 대하여 살펴보기로 한다.
실증분석에 사용된 모형은 로짓모형(logit model)으로서 그 추정식은 

다음과 같이 나타낼 수 있다.

 년도에 M&A 대상기업      

여기에서  ⋅은 확률(probability)을, 는 로지스틱 분포함수

(logistic cumulative distribution function)를 각각 나타내며,   은 t－1기
의 기업의 재무적 특성을 나타내는 설명변수 벡터이다. 본 모형은 한 연

도의 기업의 재무상태로 그 다음 연도에 기업이 M&A 대상이 되는가의 

여부를 설명하는 모형이라고 할 수 있다. 여기에서 M&A 대상기업이 될 

확률에 영향을 미치는 기업의 재무적 특성을 나타내는 변수들은 먼저 t 
검증에 의해 M&A 대상기업과 M&A 비대상기업 간 평균값이 통계적으

로 유의한 차이를 보이는 변수들을 선택하였으며, 관련 국내외 문헌에

서 자주 사용되는 변수들 중에서 데이터의 수집이 가능한 변수들도 포

함시켰다(표 3 참조).15)

로짓회귀모형의 결과는 <표 4>에 보고되어 있는 바와 같다. 첫 번째 

모형 (i)은 재벌계열회사 더비변수를 포함시키지 않은 것이며, 두 번째 

모형 (ii)는 이들을 모두 포함시킨 경우이다. 두 경우 모두에 있어 자산

규모 변수의 추정계수가 통계적으로 유의한 양(+)의 값을 갖는 것으로 

나타나, 기업규모가 클수록 M&A 대상기업이 될 가능성이 높음을 보여 

주고 있다. 이것은 기존의 미국의 적대적 M&A 시장을 대상으로 한 실

증분석의 결과, 즉 기업의 규모가 작을수록 M&A의 거래비용이 적게 들

기 때문에 M&A 대상기업이 될 가능성이 높다는 결과와는 반대되는 것

이다. 이러한 결과의 차이는 우리나라에서의(특히 공정거래위원회에 신

고하는) M&A의 성격이 대부분 적대적이 아닌 우호적 M&A이기 때문

 15) 아직까지 M&A의 결정요인에 대한 이론이 확립되어 있지 않아, 경우에 따라 상반되

는 이론적․실증적 결과가 기존문헌에서 발견되고 있다. 따라서 각 설명변수들에 

대한 이론적 배경은 아래에서 실증분석결과를 분석할 때 보다 자세히 설명하도록 

한다.  
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<표 3>  설명변수의 정의

변수명 정  의

ln(ASSET) 기업 총자산의 자연로그값

ICR
이자보상배율(interest coverage ratio, 이자비용 차감 전 영업

이익 ÷ 이자비용)

CUR 유동비율(current ratio, 유동자산 ÷ 유동부채)

DAR 부채-자산비율(debt-equity ratio, 총부채 ÷ 자기자본)

OIA
총자산경상이익률(ordinary income to total assets ratio, 경상

이익 ÷ 총자산)

ATR 총자산회전율(total assets turnover ratio, 매출액 ÷ 총자산)

Rank5
Rank630 

Rank3170

재벌계열회사를 나타내는 더미변수로서 Rank5는 1998년 말 

자산규모 기준 상위 5위 재벌계열회사, Rank630은 상위 

6~30위 재벌계열회사, Rank3170은 상위 31~70위 재벌계열

회사를 나타냄

인 것으로 해석된다.16) 
재벌계열회사 더미변수를 포함시킨 경우 자산규모 변수의 추정계수

는 여전히 통계적으로 유의한 양의 값을 가지나 재벌계열회사 더미변수

가 포함되지 않은 경우에 비해 추정계수값이 거의 50% 정도(0.492에서

0.257로) 감소하였으며, 모든 재벌계열회사 더미변수 역시 통계적으로 

유의한 추정계수를 갖는 것으로 나타났다. 이러한 결과는 경제위기 이

후 많은 재벌계열회사들이 구조조정을 하는 과정에서 활발한 인수 및 

합병을 활용하였던 것을 반영한다고 할 수 있다.  
다음으로 이자보상배율(ICR) 및 부채자산비율(DAR)의 경우는 두 가

지 모형에 있어 모두 통계적으로 유의하지 않은 것으로 나타났다. 이론

 16) 앞서 언급한 대로 Mørck, Shleifer, and Vishny(1988)는 미국에서의 우호적 인수․합

병과 적대적 인수․합병의 경우 인수․합병 대상기업의 특성에 대하여 실증적으로 

분석한 바 있다. 동 연구결과에 따르면, 적대적 인수․합병의 경우에는 기업규모가 

작을수록 인수․합병의 대상이 될 가능성이 많으나, 우호적 인수․합병의 경우에는 

기업의 규모가 통계적으로 유의한 설명변수가 되지 못하였다. 
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<표 4>  M&A 대상기업에 대한 로짓모형 추정결과

표본: 부실기업

(i) (ii)

상수항
-12.471***
(1.207)

-8.716***
(1.353)

Ln(ASSET) 0.492***
(0.063)

0.257***
(0.074)

ICR 0.094
(0.259)

0.089
(0.246)

CUR 1.284**
(0.505)

1.130**
(0.524)

DAR 0.001
(0.066)

0.0001
(0.007)

OIA -0.621**
(0.256)

-0.390
(0.258)

ATR -3.415***
(1.083)

-2.992***
(1.120)

Rank5 1.789***
(0.455)

Rank630 1.710***
(0.298)

Rank3170 1.862***
(0.292)

LR χ
2

[p-value]
74.78
[0.00]

128.05
[0.00]

Pseudo R2 0.0837 0.1433

표본기업수 2,373 2,373

  주: 종속변수는 당해연도에 M&A 대상기업이면 1, 아니면 0의 값을 취하며, 연도 및 산

업더미변수가 포함되어 있다. ( ) 안은 표준오차이며 *, ** 및 *** 등은 추정계수가 

각각 10%, 5% 및 1% 수준에서 유의함을 나타낸다.

적으로는 이자보상배율이 높을수록 그리고 부채자산비율이 낮을수록

M&A 대상기업이 될 가능성이 많다. 즉, 낮은 부채비율(혹은 높은 이자

보상배율)이 잠재적 합병대상기업의 미활용된 부채수용능력을 의미하므

로 부채비율이 낮은 기업을 합병함으로써 더 많은 부채수용력을 활용하
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여 이익을 얻을 수 있다는 것이다(임관택․임석필 [1994]). 그러나 본 회

귀분석에서 이용한 분석대상 데이터들은 모두 이자보상배율이 과거 3년 

동안 1 이하인 부실기업들임을 감안할 때, 이자보상배율 및 부채자산비

율에 관한 정보는 M&A 대상기업이 될 가능성에 커다란 영향을 미치지 

않는다고 해석할 수 있을 것이다. 
다음으로, 유동비율의 경우를 살펴본다. 유동비율은 유동자산을 유동

부채로 나눈 값으로서 기업의 단기 유동성을 나타내는 지표이다. 로짓

모형의 추정결과 유동비율이 높은 기업일수록 M&A 대상기업이 될 확

률이 높아지는 것으로 나타났다. 일반적으로 높은 유동비율은 비효율적 

자원배분에 따라 유동성을 과대하게 보유하는 것으로 해석될 수 있으므

로, 동 해석에 따르면 유동비율이 높을수록, 즉 기업의 효율성이 떨어질

수록 M&A 대상기업이 될 가능성이 높음을 의미한다.17) 
마지막으로, 기업의 수익성 또는 효율성을 나타내는 두 가지 변수인 

총자산경상이익률(OIA)과 총자산회전율(ATR)에 대한 추정계수 결과를 

보면, 두 변수 모두 통계적으로 유의한 음(-)의 추정계수를 가지는 것으

로 나타났다.18) 이는 수익성 및 효율성이 낮은 기업일수록 M&A의 대상

이 될 확률이 높음을 의미한다.
요컨대, 위에서의 실증분석결과는 우리나라에서 부실기업을 대상으

로 하는 M&A 시장의 경우, 기업의 효율성 및 수익성이 낮을수록 M&A 
대상기업이 될 가능성이 높음을 보여주고 있다. 이러한 결과는 일견 기

존의 적대적 M&A에 대한 미국에서의 실증연구에서 강조되는 바와 같

이 M&A 거래가 기업에 대해 일종의 시장규율적인 역할(disciplinary 
role)을 수행한다고 하는 주장을 어느 정도 뒷받침하는 것처럼 해석될 

수도 있다. 그러나 본 연구에서 다루고 있는 M&A 거래들은 공정거래위

 17) 유동비율의 추정계수가 통계적으로 유의한 양의 값을 갖는 결과에 대해 또 다른 해

석도 가능하다. 즉, 다른 모든 조건들이 일정할 때 단기유동성이 ‘상대적으로’ 풍부

한 부실기업들이 M&A의 대상이 될 가능성이 높다는 것이다. 그러나 이러한 결과는 

Belkaoui(1978)의 분석결과와는 반대되는 것이다. 그는 유동성을 합병 및 인수 시도

를 회피할 수 있는 기업능력의 지표로 파악하여 유동성이 작은 기업일수록 합병대

상이 되기 쉬울 것으로 분석하였다. 
 18) 재벌계열회사 더미변수가 포함된 모형 (ii)의 경우에는 총자산경상이익률이 통계적

으로 유의한 것으로 추정되지는 않았으나 이 경우에도 추정계수는 음의 부호를 갖

고 있다. 
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원회에 신고된 것들로서 적대적 M&A들과는 기본적으로 그 성격이 다

르다는 점에서 이러한 M&A 거래들이 규율적인 동기에 의해 이루어졌

다고 보기는 힘들다. 오히려, 비효율적이고 수익률이 낮은 기업들(다시 

말해 M&A 시장에서의 공급자들)이 재무적 어려움으로부터 벗어나기 

위한 동기에서 거래가 이루어졌다고 해석하는 것이 보다 설득력 있는 

설명이 될 것이다. 

2. M&A 거래 전후의 M&A 대상기업의 성과 변화

M&A 거래 이후 기업들의 성과가 개선되었느냐의 여부는 중요한 

실증분석 대상 중의 하나이다. 따라서 그 중요성만큼이나 이에 관한 많

은 실증연구들이 있어 왔다. 그러나 이와 관련한 대부분의 실증문헌들

은 피인수기업이 아닌 인수기업들의 성과개선 여부, 특히 M&A가 발표

된 시점을 전후한 인수기업 주가에 대한 주식시장의 반응에 대한 연구

에 집중되어 왔다. 이와 같은 연구의 대체적인 결과는, 피인수기업의 

주식보유자들은 그들의 보유주식에 대한 프리미엄으로 인해 인수․합

병으로부터 이익을 얻으며 인수기업의 주식보유자들은 일반적으로 이

익도 손해도 보지 않아, 전체적으로는 M&A 거래로부터 이익을 얻는다

는 것이다.19) 
한편 Healy, Palepu, and Ruback(1992)은 기존의 연구와는 조금 다른 

접근방법을 취하였는데, 인수 이후의 기업회계자료를 사용하여 합병결

과에 따른 영업성과(operating performance)의 변화를 직접적으로 검증하

였다. 그들은 1979년부터 1984년까지 이루어진 미국 합병기업의 인수 

이후 성과를 기업의 영업상 현금흐름의 변화를 이용하여 측정하였으며, 
이러한 기업성과가 통계적으로 유의하게 개선되었음을 보였다. 그러나 

Ravenscraft and Scherer(1987)가 분석한 95개의 공개매수 결과에 따르면 

피인수기업의 수익성이 하락하는 것으로 나타나 M&A 이후 피인수기업

의 경영개선효과가 존재하지 않는다는 결론을 내렸다. 우리나라에 대한 

연구로는 Bae, Kang, and Kim(2002)의 연구가 있는데, 이들은 인수기업

 19) Healy, Palepu, and Ruback(1992)을 참조하라.
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의 주식시장에서의 비정상 주식이윤율을 분석하였다. 이 연구는 인수 

재벌계열회사의 소액주주들이 손해를 보는 대신, 지배주주는 같은 재벌

회사의 다른 계열사들의 가치를 증대시킴으로써 M&A 거래에 연루된 

재벌계열회사들 사이에 소위 터널효과(tunneling effect)가 존재한다는 것

을 실증적으로 입증하였다.
본절의 주된 관심사는 M&A 거래 이후 부실상태에 있는 M&A 대상

기업의 성과가 개선되었는지의 여부를 평가함으로써, M&A가 부실기업

의 구조조정에 있어 긍정적인 역할을 수행하였는지를 검증하고자 하는 

것이다. 따라서 여기에서의 실증분석은 M&A 대상기업에만 초점을 맞

추어 동 기업들의 M&A 이전 및 이후의 성과를 평가하고자 한다. 
이러한 평가를 수행함에 있어 관련 표본기업들을 추출하는 데에는 

두 가지 문제점이 있다. 첫째, 우리가 가지고 있는 데이터 중 완전한 합

병이 이루어진 경우에는 분석이 가능하지 않다. 이는 일단 완전합병이 

이루어진 이후에는 피합병기업만의 재무상태를 나타내는 자료가 존재

할 수 없기 때문이다. 따라서 공정거래위원회에 신고된 자료들 중에서 

(완전합병을 제외한) 주식인수 및 영업양수의 두 가지 경우만을 분석의 

대상으로 하였다. 두 번째 문제점은 입수된 기업결합자료의 시계열이 

1998년부터 2001년까지만 존재한다는 데 있다. 즉, 기업결합의 시점이 

너무 최근이기 때문에 M&A 거래의 장기효과를 평가하기가 어렵다는 

것이다. 주어진 데이터로 평가할 수 있는 M&A 거래 이후의 효과는 최

장 2년에 불과하므로, 본절에서의 실증분석결과는 M&A 거래의 단기효

과로 해석되어야 할 것이다.20)

본절에서는 Healy, Palepu, and Ruback(1992)에서의 실증분석 방법에 

따라 세 가지 재무변수를 기업성과지표로 선정하였다. 세 가지 변수는 

총자산경상이익률(OIA; Ordinary Income to Total Asset), 매출액경상이익

률(OIS; Ordinary Income to Sales Ratio), 그리고 총자산회전율(STA; Sales 
to Total Asset Ratio) 등이다.21) 이러한 변수들은 특정산업에 있을 수 있

 20) Healy, Palepu, and Ruback(1992)에서 M&A에 의한 성과분석은 M&A 거래 이후 5년까

지의 자료를 이용하여 수행되었다. 그러나 연도별로 추정된 성과개선효과는 M&A 
거래 이후 2차 연도에 가장 컸으며 그 이후에는 점차 줄어드는 모습을 보였다.

 21) 총자산경상이익률(OIA)은 ROA(return on assets)비율이라고도 불리는 것으로 총자산
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는 외부충격에 의해 변화할 수 있으므로 이들 변수의 절대값을 비교하

는 것은 무의미할 것이다. 따라서 우선 각 변수들의 산업평균값을 한국

표준산업분류(2-digit)에 따라 연도별로 계산한 후 이를 각 기업의 변수

값으로부터 차감한 값을 분석에 이용하였다.
<표 5>는 M&A 거래 전후의 (산업별 평균값을 차감한) 성과변수의 

평균값들과 그 값들의 평균차 및 평균차 검증을 위한 t-value 등을 보고

하고 있다. Panel A는 M&A 거래 전후 각 1년 사이의 성과변화를 비교

하고 있는데, 성과변수 중 매출액경상이익률로 측정한 성과만이 10% 수
준에서 통계적으로 유의하게 개선된 것으로 나타나고 있다. 그러나 비

교대상을 M&A 거래 2년 후로 할 경우 검증결과는 상당히 다른 모습을 

나타낸다. Panel B는 M&A 거래 전후 각 2년 사이의 성과변화를 비교하

고 있는데, 선택한 세 개의 변수 모두에서 기업성과의 개선이 통계적으

로 유의하게 나타났다.22) Panel C는 M&A 거래 1년 전과 2년 후의 성과

를 비교하고 있으며, 이 경우에도 Panel B에서의 경우와 비슷한 결과를 

보여주고 있다.
요컨대, 본절의 실증결과에서는 M&A 거래가 부실기업인 피인수기

업의 성과를 실제로 증가시켰으며, 그러한 효과는 M&A 거래 직후연도

가 아닌 2년차에 통계적으로 유의하게 나타남을 알 수 있다.
동일한 성과비교 방식을 부실기업이 아닌 정상기업에 대한 M&A 거

래의 경우에도 적용해 볼 수 있을 것이다. 이 경우의 평균차 검증결과는 

<표 6>에 보고되어 있다. OIA 변수에 의해 평가해 볼 때, 기업의 성과는

표에 나타난 세 가지 시차 모두에 있어 개선되는 것으로 나타나지만, 
OIS와 STA 변수들에 의해 평가해 볼 때에는 M&A 거래의 긍정적인 효

과가 뚜렷이 나타나지 않는다. OIS 변수를 이용한 2년차 평균을 비교한 

경우(Panel B의 경우)에만 개선효과가 통계적으로 유의할 뿐 나머지 경

을 얼마나 효율적으로 이용하여 영업성과를 올렸는가를 총괄적으로 나타내는 지표

라고 할 수 있으며, 이는 다른 두 변수와 다음과 같이 연관되어 있다; OIA = OIS × 
STA. 매출액경상이익률(OIS)은 기업의 매출마진을 나타내는 지표로 사용되며 총자

산회전율(STA)은 기업의 생산․판매활동 또는 영업상 효율성을 나타내는 지표로 

사용된다.
 22) OIA 및 STA의 경우 M&A 거래 2년 이후의 평균값이 음(-)인 것은 M&A 거래 이후

에도 두 변수로 측정한 부실기업들의 성과가 산업평균에 미치지 못함을 의미한다.
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<표 5>  M&A 거래 전후 피인수기업의 성과 변화에 대한 Mean-difference

Tests(부실기업의 경우)

기업성과변수 OIA OIS STA

Panel A
M&A 거래 1년 전 평균(a)
M&A 거래 1년 후 평균(b)
평균차(b－a)
평균차 검증을 위한 t-value
피합병기업수

-0.007
0.051
0.058
1.44
48

-0.01
0.077
0.087
1.91*

48

-0.064
-0.122
-0.058
-0.97

48

Panel B
M&A 거래 2년 전 평균(c)
M&A 거래 2년 후 평균(d)
평균차(d－c)
평균차 검증을 위한 t-value
피합병기업수

-0.061
-0.007
0.053
2.48*

34

-0.074
0.076
0.151

2.07***
34

-0.074
-0.023
0.051

3.06***
34

Panel C
M&A 거래 1년 전 평균(e)
M&A 거래 2년 후 평균(f)
평균차(f－e)
평균차 검증을 위한 t-value
피합병기업수

-0.008
-0.0003
0.077

2.13**
35

-0.028
0.087
0.115

2.30**
35

-0.067
-0.012
0.055

2.42**
35

  주: 모든 기업성과변수는 평균값을 계산하기 이전에 산업평균값을 차감하여 계산하였

다. t-value에 표시된 *, **, 및 *** 등은 평균차가 0라는 귀무가설을 각각 10%, 5%, 
및 1% 수준에서 기각함을 의미한다.

우에는 개선효과가 미미하며, 특히 STA 변수의 경우에는 오히려 성과가 

악화된 것으로 나타났다. 이러한 결과는 M&A 거래에 의한 기업의 성과

개선효과가 대상기업이 부실기업인 경우에 보다 더 뚜렷이 나타난다고 

할 수 있을 것이다.
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<표 6>  M&A 거래 전후 피인수기업의 성과 변화에 대한 Mean-difference

Tests(정상기업의 경우)

기업성과변수 OIA OIS STA

Panel A
M&A 거래 1년 전 평균(A)
M&A 거래 1년 후 평균(B)
평균차(B－A)
평균차 검증을 위한 t-value
피합병기업수

0.001
0.050
0.049

2.84***
215

0.037
0.057
0.020
0.77
215

-0.039
-0.091
-0.052
-1.89*

215

Panel B
M&A 거래 2년 전 평균(C)
M&A 거래 2년 후 평균(D)
평균차(D－C)
평균차 검증을 위한 t-value
피합병기업수

-0.0001
-0.031
0.031

2.61***
133

0.033
0.07

0.374
1.89***

133

-0.055
-0.069
-0.014

-0.7
133

Panel C
M&A 거래 1년 전 평균(E)
M&A 거래 2년 후 평균(F)
평균차(F－E)
평균차 검증을 위한 t-value
피합병기업수

0.001
0.074
0.073

2.92***
145

0.039
0.079
0.04
1.54
145

-0.05
-0.117
-0.067
-1.81*

145

  주: 모든 기업성과변수는 평균값을 계산하기 이전에 산업평균값을 차감하여 계산하였

다. t-value에 표시된 *, **, *** 등은 평균차가 0라는 귀무가설을 각각 10%, 5% 및 

1% 수준에서 기각함을 의미한다.

3. M&A 거래가 부실확률에 미친 영향

본절에서는 기업부실과 관련한 M&A 거래에 대하여 보다 일반적인 

평가를 수행해 보고자 한다. 즉, 앞서 설명한 그룹 A, B, C 및 D군에 속

한 모든 기업들을 표본으로 하여, M&A 대상기업으로서 M&A 거래에 

참여하였던 것이 이후 부실기업이 될 확률을 낮추느냐의 여부를 묻는 
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실증분석이다. 기존의 이론적․실증적 문헌들은 M&A 거래의 주요 동

기로 가용한 자원을 M&A 거래 당사자 간에 보다 효율적으로 활용할 수 

있다든지, 재무적으로 곤경에 처해 있으나 살아남을 가능성이 있는 기

업을 소생시킬 수 있다든지 하는 인수기업과 피인수기업 간의 시너지 

효과를 들고 있다. 따라서 M&A 거래의 성공여부는 M&A 거래 이후 피

인수기업이 부실화되지 아니하고 정상기업으로서 영업활동을 지속할 

수 있느냐의 여부로 간접적으로 평가될 수 있을 것이며, 바로 이 점이 

본절에서 실증적으로 평가해 보고자 하는 것이다.
본절에서의 실증분석 방식은 기업의 부실예측모형에서 일반적으로 

사용되고 있는 것과 동일하며, 첫 번째 소절에서의 실증분석 방법과도 

비슷하다. 즉, 여기에서도 다음과 같은 로짓회귀모형을 상정한다.

 년도에 부실기업      

여기에서  ⋅는 앞서와 마찬가지로 로지스틱 누적분포함수이며, 
  은 t－1기 기업의 특성을 나타내는 재무변수들이며, M&A 더미변

수가 포함되어 있다.23) 기업의 특성을 나타내는 재무변수들을 선택함에 

있어서는 앞에서와 마찬가지로 부실기업과 정상기업 간 평균값이 통계

적으로 유의한 차이를 보이는 변수들을 선택하였으며 기업 부실예측모

형과 관련한 기존의 문헌에서 주로 사용되는 재무변수들을 포함시켰다. 
(표 7 참조)

로짓회귀분석의 결과는 <표 8>에 요약되어 있다. 회귀분석의 결과는 

우리나라를 대상으로 한 부실예측모형에서의 분석결과(강동수 외[2000])
와 크게 다르지 않다. 모든 변수들을 포함시킨 모형 (iii)에서 보면, 기업

의 수익성을 나타내는 현금흐름(CFL)의 추정계수와 기업의 효율성을 나

타내는 매출액 대 총부채(STL)의 추정계수는 모두 음(-)의 부호를 가지

고 있으며 통계적으로도 유의하다. 이는 보다 수익성이 높고 효율적인 

기업일수록 부실화될 가능성이 낮음을 시사한다. 또한, 기업의 외부차입

 23) 기업의 부실여부가 M&A의 결정에도 영향을 줄 수 있으므로 M&A 더미를 이와 같

이 포함시키는 것은 회귀분석에 있어 내생성문제(endogeneity problem)를 발생시킬 

수 있다. 여기에서는 M&A 더미에 1기의 시차를 부여함으로써 이러한 문제를 일정

정도 줄이고자 하였다.
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<표 7>  설명변수의 정의

변수명 정  의

ICR 이자보상배율(이자비용 차감 전 영업이익 ÷ 이자비용)

MNA M&A 대상기업임을 나타내는 더미변수

CAB
차입금상환능력((현금+예금+유가증권+손익활동현금흐름) 
÷ 총차입금)

CFL 현금흐름(손익활동현금흐름 ÷ 총부채)

STL 매출액 대 총부채(매출액 ÷ 총부채)

BAR 차입금의존도(총차입금 ÷ 총자산)

IEB 차입금이자부담률(이자비용 ÷ 총차입금)

OAT 영업자산회전율(매출액 ÷ 영업자산)

Rank5
Rank630 

Rank3170

재벌계열회사를 나타내는 더미변수로서 Rank5는 1998년 말 

자산규모 기준 상위 5위 재벌계열회사, Rank630은 상위 

6~30위 재벌계열회사, Rank3170은 상위 31~70위 재벌계열

회사를 나타냄

에 대한 의존도를 나타내는 차입금의존도(BAR)의 추정계수는 양(+)의 

부호를 가지고 있으며 통계적으로 유의하다. 이는 외부차입의존도가 높

은 기업일수록 향후 부실화될 가능성이 높음을 시사한다.
이 회귀분석에서 주된 관심은 M&A 더미변수에 대한 추정계수에 관

한 것이다. 가장 간단한 추정식인 모형 (i)을 제외한 나머지 두 경우 모

두 M&A 더미변수의 추정계수는 음(-)의 부호를 가지며 10% 수준에서 

통계적으로 유의하다. 동 변수의 추정계수가 음의 부호를 가지고 있다

는 것은 M&A 거래에 참여한 M&A 대상기업의 경우 향후 재무적 곤경

을 겪을 가능성이 낮다는 것을 의미한다.24) 

 24) 그러나 추정계수의 유의성이 10% 정도에 그치기 때문에 동 결과를 통해 M&A 거래

가 기업의 부실화를 줄여줄 수 있다고 단정적으로 주장하기에는 어려운 측면이 있

는 것이 사실이다. 따라서 본 결과는 그러한 개연성이 있음을 나타내고 있는 정도로 

해석에 신중을 기하는 것이 필요하다.
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<표 8>  기업부실에 대한 로짓모형 추정결과

(i) (ii) (iii)

상수항
-2.585***
(0.731)

-0.645**
(0.255)

-1.248***
(0.812)

ICR -0.003*
(0.002)

-0.002
(0.002)

-0.003
(0.002)

MNA -0.191
(0.268)

-0.488*
(0.288)

-0.546*
(0.316)

CAB -0.005***
(0.001)

-0.001
(0.001)

-0.001
(0.001)

CFL -0.065***
(0.004)

-0.055***
(0.004)

STL -0.019***
(0.001)

-0.015***
(0.001)

BAR -0.013***
(0.001)

IEB -0.001
(0.001)

OAT -0.0002
(0.0004)

Rank5 -0.309
(0.273)

-0.039
(0.292)

-0.106
(0.295)

Rank630 -0.610***
(0.142)

-0.388**
(0.162)

-0.439**
(0.171)

Rank3170 -0.736***
(0.148)

-0.443***
(0.170)

-0.424**
(0.180)

LR χ
2

[p-value]
316.907
[0.00]

1,595.38
[0.00]

1,494.55
[0.00]

Pseudo R2 0.058 0.2944 0.3133
표본기업수 22,499 8,607 7,947

  주: 종속변수는 부실기업인 경우 1의 값을, 우량기업의 경우 0의 값을 취하며, 연도 및 

산업더미변수가 포함되어 있다. ( ) 안은 표준편차이며 *, ** 및 ***는 추정계수가 

10%, 5% 및 1% 수준에서 유의함을 의미한다.
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Ⅴ. 결  론

본 연구에서는 외환위기 이후 M&A와 관련된 정부의 규제완화정책

의 추이 및 우리나라에서의 M&A 거래추이를 공정거래위원회의 기업결

합자료를 이용하여 살펴보았다. 본 연구에서의 실증분석결과는 재무적

으로 곤경상태에 있는 부실기업을 대상으로 한 주식인수 및 영업양수에 

의한 기업결합 거래가 M&A 대상기업의 기업성과를 개선시키는 데 어

느 정도 효과가 있음을 시사하고 있다. 
이하에서는 본 연구의 한계와 더불어 앞으로의 연구에서 추가적으로 

다루어질 수 있는 몇 가지 사항에 대하여 언급하기로 한다. 첫째, 본 연

구의 실증분석 부분에서 언급하였듯이 실증분석을 위한 자료의 시계열

이 M&A 거래의 장기적인 효과를 분석하기에는 너무 짧다. 비록 본 연

구의 실증분석이 M&A 거래 이후 단기적인 효과에 대하여는 어느 정도 

의미 있는 결과를 도출하였다고 하더라도, M&A 거래에 의한 실질적인 

이득은 장기간에 걸쳐 나타날 수 있다. 이러한 문제점은 향후 M&A와 

관련된 실증분석 자료의 시계열을 연장시킴으로써 해결해야 할 것이다. 
둘째, 본 연구에서의 실증분석은 M&A 대상기업(피인수기업)을 중심

으로 하여 이루어졌으며 M&A를 추진하는 인수기업에 대해서는 분석하

지 않았다. 이는 본 연구의 주된 목적이 부실화된 기업들에 대한 M&A 
거래의 효과에 대하여 분석하는 것이며, M&A를 추진하는 인수기업에 

대한 분석은 본 연구의 범위를 벗어나는 것이기 때문이다. 향후 인수기

업과 피인수기업의 성과를 동시에 분석하는 것은 M&A 거래의 전체적

인 효과를 이해하는 데 반드시 필요한 연구가 될 것으로 생각된다.
향후 연구에 있어 또 하나의 중요한 주제는 M&A 거래에 대한 산업

별 분석이다. Mitchell and Mulherin(1996)은 1982년부터 1989년 사이의 

미국자료를 이용하여 기업인수와 구조조정에 대한 산업별 분석을 수행

하였으며, M&A 거래의 시계열자료를 볼 때 산업별로 군집화되는 현상

이 나타남을 보고하여 산업에 가해진 부정적인 충격이 M&A 거래를 활

성화시킴을 보였다. 우리나라에 있어서도 M&A에 대한 보다 풍부한 시

계열자료를 확보할 경우, 이에 대한 분석을 통해 M&A 거래와 산업별 

충격 간의 상관관계 등에 관한 연구가 가능할 것이다. 
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Although various publicly reserved funds have recently come to the 
fore of academic and policy-making attention in Korea, researchers rarely 
take up the issue of the reserve fund retained from annual profits by the 
central bank (i.e., the Bank of Korea). Starting with the general public 
choice premise that bureaucrats seek to maximize their discretionary 
budget, this paper first provides a theoretical reasoning why central bank's 
bureaucrats would prefer retaining annual profits to turning them to the 
Treasury. The major tenet to be emphasized is that retained profits as a 
reserve fund  can give the central bankers discretionary power in their 
disposition. In particular, we focus on the close relationship between the 
reserve fund and the discount windows. The latter, as a monetary 
instrument, has traditionally been demonstrated to cause secrecy, 
arbitrariness, and other bureaucratic amenities in the previous literature. 
Subsequently, this paper, based on 61 countries data, empirically verifies 
that the central bank's reserve fund is at least partially used to additionally 
increase the discount windows. Since an excessive use of discount windows 
results in inflationary bias, we conclude the paper with some policy 
suggestions to have such bureaucratic power of discretion in check. This 
paper, if in its experimental nature yet, is expected to shed a critical 
implication for establishing the meaningful independence of the central 
bank to a host of countries.

.............................................................................................................................................

최근 국내에서는 ｢특별회계 및 기금 정비방안｣에 관한 공청회가 열리는 등 

공공기관에 의한 기금 및 적립금의 목적과 운용 행태에 대한 관심이 촉발되고 

있다. 그러나 공공경제학을 공부하는 이들에게 중앙은행의 적립금은 별 관심의 

대상이 아니었다. 다분히 실험적 연구의 성격을 띤 본 논문은 61개국 자료를 

이용하여 각국 중앙은행이 내부 유보한 적립금이 통화정책 당국의 재량권확대 

유인과 밀접한 관련이 있음을 보인다. 구체적으로 통화정책에 있어서 통화당국 

관료의 재량권 여지가 큰 중앙은행 대출이 적립금과 직접적인 관계가 있음을 

실증분석을 통해 검증한다. 한국의 경우, 이미 김인배 외(2001)에서 중앙은행 

적립금이 중앙은행 대출과 관련이 있음을 보였던바, 이를 국제자료를 통해 확인함

으로써 중앙은행 적립금의 성격과 의미를 재고하며 동시에 가설의 일반화를 

시도한다.

ABSTRACT


