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논문초록 1) 본 연구는 한국의 24개 분기별 거시시계열 자료를 대상으로 경제구조 변화가 단

위근 검정과 지속성 측정에 미치는 효과를 검토한다. 우선, 단위근 검정과 정상성 

검정을 수행하면서 최대 두 번의 구조변화를 허용한 결과 한국의 많은 거시시계

열 자료들도 분절-추세 정상 시계열에 가까운 것으로 나타났다. 특히, 1997-98년

의 경제위기가 대다수 변수들의 움직임에 중대한 영향을 미쳤음을 확인할 수 있

었다. 아울러, 이 같은 구조변화를 고려하면 최대자기회귀근과 자기회귀계수합, 

충격효과의 반감기간을 이용하여 측정한 지속성의 크기 역시 상당히 낮아지는 것

으로 나타났다. 본 논문에서는 실업률과 실질이자율, 실질환율의 경우를 예로 들

어 새로운 실증결과가 어떠한 이론적 의의를 갖는지를 설명한다.
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Ⅰ. 서 론   

어떤 예기치 못한 사건이 거시경제에 미치는 효과는 얼마나 오래 지속되는가? 이

는 경제분석과 정책수립 모두에서 매우 중요한 함의를 갖는 문제이다. 본 연구에서

는 최근에 개발된 몇 가지 분석기법을 이용하여 한국 거시경제 시계열의 지속성에 

관한 특징을 새롭게 밝히고자 한다.

그동안 계량경제 분야에서는 경제충격의 지속성을 평가하는 방법으로 단위근 검

정(unit root test)이 널리 이용되어 왔다. 그리고 미국의 14개 거시경제 시계열 중 

13개 자료에서 단위근이 발견된다는 Nelson and Plosser(1982)의 연구를 필두로 

국내외의 많은 연구자들은 단위근 검정 결과에 의거하여 경제충격의 효과가 매우 

오랜 기간 지속된다고 설명해 왔다.

하지만, 단위근 검정 결과에만 의존하여 경제충격의 지속성을 평가하는 것은 크

게 두 가지 점에서 문제가 될 수 있다. 첫째는 단위근 검정의 낮은 검정력에 의한 

문제이다. 통상적인 단위근 검정은 어떤 자료가 추세정상 과정을 따르더라도 자기

회귀계수가 1에 가까우면 단위근 가설을 기각하지 못하는 것으로 알려져 있다

(DeJong et al., 1992). 아울러, Perron(1989)이 밝힌 바와 같이, 어떤 자료의 확

정적 추세에서 구조변화가 발생했음에도 불구하고 단위근 검정시 이를 고려하지 못

하면 단위근의 존재를 지지하는 방향으로 왜곡된 결과를 얻을 수 있다.

두 번째 문제는 단위근 검정이 특정한 가설의 기각 여부에만 초점을 맞추고 있기 

때문에 지속성의 크기에 대해서는 충분한 정보를 제공하지 못한다는 점이다. 물론, 

ADF 회귀식에서 전기 수준변수의 회귀계수 추정치를 보고 대략적인 짐작은 가능하

지만, 그 역시 편의(bias)를 내포하고 있을 가능성이 높다. 이러한 문제를 해결하

기 위해서는 먼저 추정량의 편의를 수정한 후 충격반응함수(Impulse Response 

Function)의 구체적인 특징을 분석해야 한다(Andrews and Chen, 1994).

본 연구에서는 이와 같은 두 가지 문제를 고려하여 한국 거시경제 변수들의 지속

성을 재검토한다. 우선, 다수의 구조변화를 허용하는 단위근 검정과 정상성 검정을 

수행하여 분석결과의 신뢰도를 높이고자 한다. 이를 위해 ADF(augmented 

Dickey-Fuller) 단위근 검정과 KPSS(Kwiatkowski, Phillips, Schmidt, and Shin, 

1992) 정상성 검정을 병행 실시하는 가운데, 두 검정 모두에서 최대 두 번의 구조

변화를 허용한다. 구조변화를 고려하는 단위근 검정으로는 Zivot and Andrews 
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(1992), Lumsdaine and Papell(1997) 검정을, 구조변화를 고려하는 정상성 검정

으로는 Kurozumi(2002), Carrion-i-Silvestre and Sansó(2007) 검정을 이용한다. 

본 연구에서는 이처럼 총 6개 검정 14개 모형을 이용하여 한국의 24개 분기별 자료

를 분석함으로써 단위근에 대한 판단이 어느 정도로 확정될 수 있는가를 밝힐 것이

다.1)

다음으로, 본 연구에서는 최소자승추정량의 편의를 조정한 최대자기회귀근

(largest autoregressive root), 자기회귀계수합(sum of the autoregressive 

coefficients), 충격효과의 반감주기(half-life)를 추정하여 경제충격의 효과가 얼마나 

오랫동안 지속되는가를 검토한다. 특히, 본 연구에서는 경제의 구조적 변화가 지속

성 측정 결과에 미치는 영향에 주목한다. 단위근 검정의 경우와 달리 지속성 측정

에 관한 선행 연구에서는 구조변화의 효과에 그다지 많은 관심을 기울이지 않았다. 

하지만 지속성 측정 결과 역시 경제변수의 장기 성장경로를 어떻게 평가하느냐에 

따라 크게 달라질 수밖에 없다. 본 연구의 후반부에서는 이와 같은 예상을 뒷받침

하는 실증결과가 제시될 것이다.

한국의 경우에도 1990년대 이후 다양한 방면의 연구에서 단위근 검정이 수행되었

고 대체로 단위근 가설을 지지하는 결과가 우세했다. 하지만 단위근의 존재와 충격

의 지속성 자체에 초점을 맞추고 여러 거시경제 자료들을 종합적으로 분석하거나 

단위근 검정을 수행하면서 구조변화의 효과를 명시적으로 고려한 경우는 매우 드물

었다.

예외로는 조하현(1994)과 Harvie and Pahlavani(2006)의 연구를 들 수 있다.2) 

조하현(1994)은 제 2차 석유파동 직후인 1980년 4분기를 구조변화의 시점으로 가

정하고 Perron(1989) 검정을 수행하였고, 한국의 경우에도 구조변화를 고려하면 

단위근 가설의 기각빈도가 높아진다는 실증결과를 제시하였다. 하지만, 조하현

(1994)의 연구는 구조변화의 시점이 사전에 알려져 있다는 가정에 근거하고 있기 

때문에 구조변화의 시점을 내생변수로 간주하는 최근의 분석방법을 이용하여 보완

될 필요가 있다. 더욱이 1997～98년 경제위기의 중요성을 감안하면 연장된 표본기

간을 대상으로 하는 재검토가 불가피하다.

 1) 이와 같이 다수의 구조변화를 고려한 단위근 검정결과를 정상성 검정결과와 비교하여 분석결

과의 강건성을 높이려는 시도는 외국의 경우에도 선례를 찾기가 어렵다.

 2) Harvie and Pahlavani(2006)의 연구를 소개해 준 익명의 심사위원께 감사의 말씀을 전한다.
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Harvie and Pahlavani(2006)는 한 번의 구조변화를 허용하면서 구조변화의 시점

을 내생변수로 간주하는 Perron(1997)의 단위근 검정을 이용하여 1980년 1분기부

터 2005년 4분기까지의 한국의 분기별 자료를 분석하였다. 이들은 주로 국민계정 

상의 지표로 구성된 10개의 거시경제자료를 분석했는데,3) 구조변화의 효과가 즉각

적으로 나타난다고 가정하는 AO(Additive Outlier) 모형의 경우에는 어느 자료에서

도 단위근 귀무가설이 기각되지 않았고, 구조변화의 효과가 점진적으로 나타난다고 

가정하는 IO(Innovational Outlier) 모형의 경우에는 10개 중 2개의 자료에서 단위근 

귀무가설이 기각되었다. 한편, IO 모형을 이용하면 10개 중 7개의 자료에서 1997

년 경제위기가 구조변화의 시점으로 선택됐지만, AO 모형을 이용할 경우에는 단 1

개의 자료에서만 그와 같은 결과를 얻을 수 있었다. Harvie and Pahlavani(2006)는 

구조변화를 고려하면 10개 중 2개의 자료에서 단위근 가설이 기각된다는 IO 모형의 

검정 결과를 강조하며 한국의 자료를 대상으로 단위근 검정을 수행할 때에도 구조

변화의 효과를 중요하게 고려해야 한다고 주장하였다(p.18).

하지만 미국의 자료를 분석한 Perron(1997)의 결과에 비춰볼 때 Harvie and 

Pahlavani(2006)가 제시한 증거는 오히려 한국의 경우에는 구조변화가 단위근 검정

에 미치는 효과가 생각보다 심각하지 않음을 보여주는 것으로 해석될 수 있다.4) 아

울러, 1997년의 경제위기가 구조변화의 시점으로 추정되는 경우가 많지 않다는 결

과도 납득하기 어려운 면이 있다. 본 연구에서는 Harvie and Pahlavani(2006)보다 

다양한 영역을 포괄하는 24개의 분기별 거시시계열 자료를 분석한다. 아울러 한 번

의 구조변화만 허용한 Harvie and Pahlavani(2006)와 달리 다수의 구조변화를 허용

하고, 단위근 검정결과를 정상성 검정결과와 비교하면 단위근에 대한 판단이 어떻

게 달라질 수 있는지를 보인다. 끝으로, 구조변화를 고려한 지속성 측정 결과를 제

시하여 단위근에 관한 논의를 보완한다.

본 논문은 다음과 같이 구성된다. 우선 제 2장에서는 구조변화를 고려한 단위근 

 3) Harvie and Pahlavani(2006)가 분석한 자료는 다음과 같다. 1995년 기준 실질GDP, 명목

GNI, 명목민간소비지출, 명목정부지출, 명목총고정자본형성, 수출액, 수입액, 소비자물가

지수(CPI), 통화공급, 원/달러 명목환율. 이 중 CPI와 통화공급, 원/달러 명목환율을 제외

한 나머지 변수는 모두 국민계정 상의 지표이다.

 4) Perron(1997)은 확정적 추세의 구조변화를 고려하면 Nelson and Plosser(1982)가 단위근을 

갖는다고 분석한 미국의 13개 거시경제시계열 중 9개 시계열에서 단위근 가설이 기각된다는 

실증결과를 제시하였다.
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검정의 의의를 설명하고 근래의 연구흐름을 개괄한다. 제 3장에서는 구조변화를 고

려한 단위근 검정법과 정상성 검정법을 설명한다. 제 4장에서는 각각의 검정결과를 

제시한다. 제 5장에서는 편의를 조정한 최대자기회귀근, 자기회귀계수합, 충격효

과의 반감기간을 이용하여 지속성의 크기를 측정하는 방법을 설명하고 추정결과를 

제시한다. 아울러 이 장에서는 구조변화에 대한 가정에 따라 지속성 측정 결과가 

어떻게 달라질 수 있는지를 보인다. 제 6장에서는 결론을 제시한다.

Ⅱ. 구조변화와 단위근의 의의

서두에서 언급한 바대로, 경제충격이 얼마나 오랫동안 지속되는지 또는 거시경제 

변수들이 단위근을 갖는지의 여부는 경제이론을 전개하고 정책대안을 모색할 때 매

우 중요한 함의를 갖는다.

만약 산출량이 단위근을 갖는다면 산출량의 움직임을 일정한 장기추세를 따라 이

탈과 복귀를 반복하는 것으로 묘사하는 다수의 경기변동 모형은 현실 설명력을 크

게 위협받게 된다(Nelson and Plosser, 1982). 사정은 다른 거시경제변수들에 관한 

이론에서도 마찬가지이다. 예를 들어, 자연실업률 가설(natural unemployment 

hypothesis)에서는 실업률이 일종의 균형상태를 의미하는 자연실업률을 중심으로 

이탈과 복귀를 반복한다고 설명한다. 반면, Blanchard and Summers(1986) 등 이

력가설(hysteresis hypothesis)을 지지하는 연구자들은 실업률에 대한 충격의 효과

가 매우 오랫동안 ―정확히 말하면, 영원히!― 지속된다고 주장한다. 따라서 전자

의 설명이 옳다면 실업률이 추세정상 시계열로 관찰될 것이지만, 반대로 후자의 설

명이 옳다면 실업률은 단위근 시계열의 특징을 나타낼 것이다.

한편, 피셔가설(Fisher hypothesis)과 소비-기반 자산가격결정모형(consumption- 

based CAPM)에 의하면, 실질이자율이 단위근을 갖는 상황은 상상하기 어렵다. 마

찬가지로, 명목환율이 두 나라의 상대적인 물가수준에 의해 결정된다는 구매력평가

설(purchasing power parity: PPP)에 의하면, 명목환율을 양국의 상대 물가수준으

로 조정한 실질환율은 일정한 평균 또는 시간추세를 중심으로 안정적인 움직임을 

나타내야 한다.5)

 5) 비교역재의 존재와 국가간 생산성 격차로 인해 실질환율이 시간추세를 따라 움직일 수 있다고 

보는 견해를 추세구매력평가설(Trend PPP: TPPP)이라고 부른다.
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결국, 단위근의 여부와 충격의 지속성에 대한 해석은 거시경제 동학의 본질을 어

떻게 이해할 것인가라는 문제와 맞닿아 있다. 그리고 Nelson and Plosser(1982)의 

연구 이후 많은 경제학자들은 이와 같은 문제에 답하기 위하여 단위근 검정을 이용

해 왔다. 하지만, 여러 연구자들에 의해 확정적 추세의 구조변화가 단위근 검정에 

중대한 영향을 미칠 수 있다는 사실이 밝혀지면서 최근 응용계량경제학 분야에서는 

구조변화를 고려한 단위근 또는 정상성 검정을 통해 특정 경제이론의 설명력을 재

평가하려는 연구가 활발히 진행 중이다.6)

Perron(1989)의 연구는 이와 같은 흐름의 시발점이 되었다. 그는 대공황이 발생

한 1929년을 구조변화의 시점으로 간주하고 Nelson and Plosser(1982)가 단위근 

시계열로 평가한 13개 자료를 다시 분석했는데, 놀랍게도 그 중 단지 3개만이 단위

근을 갖는 것으로 나타났다. 이는 여러 경제변수들이 분절된 추세를 따라 이탈과 

복귀를 반복하는 분절-추세 정상(broken-trend stationary) 시계열로 묘사될 수 있으

며, 추세 자체를 변화시키는 몇 번의 중대한 사건을 제외하면 대부분의 경제충격은 

효과가 일시적임을 의미하는 결과였다.

Arestis and Mariscal(2000), Papell et al.(2000), Camarero et al.(2005)은 여

러 나라의 실업률 역시 분절-추세 정상과정을 따른다는 실증결과를 제시하였다. 이

와 같은 결과는, 전통적인 자연실업률 가설이나 이력가설에서 설명하는 것과 달리, 

실업률에 대한 충격이 자연실업률 자체를 이동시키는 몇 번의 영구적 충격과 나머

지 대부분의 일시적 충격으로 구분될 수 있음을 의미한다. Papell et al.(2000)은 

이러한 새로운 견해를 ‘실업률에 대한 구조주의적 관점(structuralist theory of 

unemployment)’이라고 표현하였다.

실질이자율과 실질환율의 경우에도 1990년대 중반까지는 단위근 가설을 지지하

는 결과가 우세한 상황이었다. 하지만 최근 Malliaropulos(2000), Atkins and 

Chan(2004)은 실질이자율을 대상으로, Hegwood and Papell(1998), Papell and 

Prodan(2006)은 실질환율을 대상으로 구조변화를 고려한 단위근 검정을 수행하여 

이들 자료 역시 분절-추세 정상과정에 가깝다는 실증결과를 제시하였다. 특히, 

Hegwood and Papell(1998)은 실질환율이 복귀하는 확정적 추세가 분절된 형태를 

갖는다는 점에서 실질환율의 특성에 대한 새로운 실증결과들이 準-PPP (Quasi- 

 6) 이 분야의 주요 연구성과에 대해서는 Maddala and Kim(1998)과 Perron(2006)을 참조할 

것.
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PPP) 가설과 準-TPPP(Quasi-Trend PPP) 가설을 지지하는 것이라는 해석을 제기

하였다.

한국의 거시경제 자료에 대해서는 아직까지 구조변화를 고려한 단위근 검정을 수

행한 연구가 많지 않았다. 그에 따라, 예컨대 실업률의 경우에는 이력가설을 지지

하는 결과가, 실질이자율의 경우에는 피셔가설과 소비기반-자산가격결정모형에 반

하는 결과가, 실질환율의 경우에는 구매력평가설에 반하는 결과가 우세한 상황이었

다.7)

하지만 외국의 선행연구 결과들을 볼 때, 한국의 경우에도 구조변화를 고려하여 

단위근 검정을 수행하면 새로운 실증결과와 해석이 가능할 것으로 기대된다. 더욱

이, 지난 1997-98년에 한국 경제가 겪은 경제위기의 심각성을 감안하면 그와 같은 

분석의 필요성은 더욱 절실하게 제기된다.

Ⅲ. 검정 모형

1. 구조변화를 고려한 단위근 검정

이제 분석에 사용할 모형들을 간략히 살펴보도록 하자. 우선, 구조변화를 고려하

지 않는 ADF(augmented Dickey-Fuller) 단위근 검정의 회귀식은 다음과 같다.

   ′        
 



        (1)

      ′ (2)

여기서,  는 경제변수의 -시점(   ⋯  ) 관측치를, 는 1차 차분기호

를, ～    는 확률적 오차항을 나타낸다.  는 확정적 요소로서, 본 논문

에서는 논의의 일관성을 유지하기 위해 상수항과 시간추세를 모두 포함하는 경우만

 7) 한국의 실업률이 I(1)이라는 선행연구로는 강석훈․한진수(1998), 신관호(2001), 한국의 실

질이자율이 I(1)이라는 연구로는 이윤복(1996)과 지청․조담(2004), 원화와 주요국 통화 간

의 실질환율이 I(1)이라는 연구로는 Bahmani-Oskooee and Rhee(1992), 김희식(2003), 오

유진․박병욱(2004)을 들 수 있다.
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을 고려한다.

귀무가설은 ‘    
 가 단위근 시계열이다’라는 명제이고, 대립가설은 

‘    
 가 추세정상 시계열이다’라는 명제이다. 이는 식 (1)에서 귀무가설은 

  이고 대립가설은   임을 뜻한다. 검정통계량은 의 OLS 추정량 의 

-값을 이용한다. 이를 이라고 하자. 시차 는 순차적 방법(general-to-specific 

method)을 이용하여 선택한다.8)

이러한 ADF 검정의 문제점 중 하나는 구조변화의 가능성을 허용하지 않는다는 

것이다. Perron(1989)은 이와 같은 문제를 해결하기 위해 사전에 알려진 한 번의 

구조변화를 고려하는 수정된 ADF 검정을 제안하였다. Zivot and Andrews(1992)

는 구조변화의 시점도 주어진 자료를 이용해 모형 내에서 내생적으로 추정하는 단

위근 검정법을 제시하였고, Lumsdaine and Papell(1997)은 Zivot-Andrews 검정을 

두 번의 구조변화를 고려하는 경우로 확장하였다.

Zivot-Andrews 검정에서 구조변화의 유형은 세 가지로 구분된다. 첫 번째는 경

제변수들의 국면별 평균이 변화하는 경우이다. 두 번째는 경제변수들의 증가율이 

변화하는 경우이며, 마지막 세 번째는 두 가지 변화가 동시에 진행되는 경우이다. 

각각은 모형 A-절편이동모형(crash model), 모형 B-성장률변화모형(changing 

growth model), 모형 C-혼합모형(mixed model)으로 불린다. 검정회귀식은 식 (1)

과 동일하며 세 가지 구조변화 유형에 상응하여 식 (2)의  가 다음과 같은 형태를 

갖는다.

모형 A:           ′ (3)

모형 B:           ′ (4)

모형 C:              ′ (5)

여기서, 는   이면 1의 값을 갖고 그렇지 않을 경우 0의 값을 갖는 가

 8) 순차적 방법은 임의의 최대시차()를 설정한 후 마지막 시차항의 회귀계수 추정치가 통계

적으로 유의할 때까지 시차항을 순차적으로 소거해 나가는 방법을 말한다. 본 논문에서는 

Zivot and Andrews(1992), Lumsdaine and Papell(1997)에 의거하여   로 설정하였

고, 유의수준은 10%를 기준으로 하였다.
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변수(dummy variable)이며, 는   이면   의 값을 갖고 그렇지 않을 

경우 0의 값을 갖는 가변수이다. 는 임의의 잠재적 구조변화 시점을 나타낸다.

한편, Lumsdaine and Papell(1997)은 두 번의 구조변화를 고려하여 다음과 같은 

세 가지 모형을 제시하였다.

모형 AA:                 ′ (6)

모형 CC:                       ′ (7)

모형 CA:                    ′ (8)

위의 식에서 는    이면 1의 값을 갖고 그렇지 않을 경우 0의 값을 갖

는 가변수이며, 는    이면    의 값을 갖고 그렇지 않을 경우 0의 

값을 갖는 가변수이다(   ). (   )는 두 번의 잠재적 구조변화 시점

을 나타낸다. 모형 AA는 두 번의 절편 변화를, 모형 CC는 두 번의 절편 변화와 시

간추세의 기울기 변화를, 모형 CA는 두 번의 절편 변화와 한 번의 기울기 변화를 

허용하고 있다는 데 주목하기 바란다.

Zivot-Andrews 검정과 Lumsdaine-Papell 검정의 귀무가설은 ADF 검정에서와 

같다. 그렇지만 대립가설은 ‘    
 가 사전에 알려지지 않은 시점에 절편과 (또

는) 시간추세의 기울기가 변화하는 추세정상 시계열이다’라는 명제이다. 구조변화

의 시점은 모든 잠재적 구조변화 시점을 대상으로 수정된 ADF 회귀식을 반복적으

로 추정하여 이 최소가 되는 분기점을 선택한다.9) 즉, 두 검정 모두 단위근 귀무

가설에 가장 반대되는 증거가 제시되는 시점이 구조변화의 시점으로 추정된다. 이

를 와  라고 하자. 검정통계량은 그러한 구조변화 시점에서의 으

로 정의되는  을 이용한다. 즉, Zivot-Andrews 검정에서는 

       
 , Lumsdaine-Papell 검정에서는  

         
 
 이 검정통계량으로 이용된다.

이하에서는 Zivot-Andrews 검정과 Lumsdaine-Papell 검정을 통칭하여 ‘ZA-LP 

 9) 단, Lumsdaine-Papell 검정에서는 두 번의 구조변화가 연이어 발생할 수 없다는 제약을 추가

로 부과한다. 즉, ≠, ≠ ±.



經濟學硏究 제 55 집 제 3 호94

검정’이라고 부를 것이다.

2. 구조변화를 고려한 정상성 검정

앞 절의 ADF 검정과 ZA-LP 검정에서는 단위근 가설을 귀무가설로 추세정상 가

설을 대립가설로 설정한다. 따라서 강력한 반증이 존재하지 않는 한 단위근 가설이 

기각되지 않는다.

하지만 뚜렷한 반증이 존재하지 않는다는 것이 자연스럽게 단위근의 존재를 입증

하는 것은 아니다. 단지 자료로부터 주어지는 정보가 충분하지 않은 까닭일 수도 

있기 때문이다. 만약, 동일한 상황에서 증명의 부담을 반대로 지운다면 결론 역시 

반대로 도출될 가능성을 배제할 수 없다. 즉, 추세정상 가설을 귀무가설로 단위근 

가설을 대립가설로 설정하는 경우에는 단위근의 존재를 입증할 뚜렷한 증거가 존재

하지 않는 이상 추세정상 가설이 기각되지 않을 것이다. 따라서 정상성 검정을 단

위근 검정과 병행하면 단위근 검정에만 의존할 때보다 잘못된 결론을 도출할 위험

을 줄일 수 있다(Amano and van Norden, 1992).

Kwiatkowski, Phillips, Schmidt, and Shin(1992: KPSS)은 단위근 가설을 대립

가설로 하여 추세정상 귀무가설을 검정하는 방법을 제시하였다.  가 다음과 같이 

확정적 추세  와 확률적 추세 , 확률적 오차항 의 합으로 구성된다고 생각해

보자.

   ′     (9)

여기서,      ′,       ,   ∼     , 는 안정적 ARMA 

과정을 나타낸다.

    
 가 추세정상 시계열이기 위해서는 

  이어야 한다. 그래야만 가 

상수가 되어,  가 확정적 추세와 안정적 ARMA 과정의 합으로 구성되기 때문이

다. 반면, 단위근 대립가설은 
  을 의미한다. KPSS(1992)는 이와 같은 가설

을 검정하기 위하여 다음과 같은 LM 통계량을 제안하였다.
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     
  



 
    (10)

여기서,  는 귀무가설 하에서 구한 잔차항 의 부분합(partial sum: 

   
 )을, 는 의 장기분산(long-run variance) 추정량을 나타낸다. 

장기분산은 비모수적 방법(non-parametric method)으로 추정하며, 본 논문에서는 

검정의 크기와 검정력 모두에서 소표본 성과가 가장 우수한 것으로 알려진 Sul et 

al.(2005)의 방법을 이용하였다.10)

한편, Kurozumi(2002)와 Carrion-i-Silvestre and Sansó(2007)는 각각 한 번과 

두 번의 구조변화를 고려하는 경우로 KPSS 검정을 확장하였다. 원래 이들의 논문

에서 제시된 모형의 수는 ZA-LP 검정에서 제시된 것보다 많지만, 본 연구에서는 

논의의 일관성을 위해 ZA-LP 검정과 일치하는 6개 모형만을 고려하였다.11)

회귀방정식, 검정통계량, 장기분산 추정방법은 KPSS 검정에서와 동일하다. 구

조변화의 시점은 두 검정 모두 모든 잠재적 구조변화 시점을 대상으로 귀무가설 하

에서  방정식을 추정한 후, 잔차제곱합(sum of squared residuals: SSR)이 최소가 

되는 시점을 선택한다. 즉, Kurozumi 검정에서는    , 

Carrion-i-Silvestre and Sansó 검정에서는    

  . 여기서, 와  는 구조변화 시점의 추정량을 나타낸

다. ZA-LP 검정에서는 단위근 귀무가설을 기각할 확률이 가장 높아지는 시점을 구

조변화의 시점으로 선택하는 데 비해, Kurozumi 검정과 Carrion-i-Silvestre and 

Sansó 검정에서는 절편과 (또는) 시간추세가 일정하게 유지된다는 가설에 가장 반

대되는 증거가 제시되는 시점이 구조변화의 시점으로 추정된다는 점에 주목하기 바

란다.

10) Sul et al.(2005) 방법의 장점은 사전 백색화 작업(pre-whitening)과 이차형 스펙트럼 윈도우

(Quadratic spectrum window)를 이용하여 검정 크기의 왜곡 문제를 해소하는 한편, 장기분

산의 상한을 주어진 자료에 근거해 설정함으로써 검정력 또한 높인다는 것이다.

11) 단, Carrion-i-Silvestre and Sansó(2007) 검정의 CA모형에서는 두 번째 구조변화 시점부터 

시간추세의 기울기가 변화한다고 가정한다. 이와 달리, Lumsdaine and Papell(1997) 검정의 

CA 모형에서는 첫 번째 구조변화 시점에만 시간추세의 기울기가 변화한다고 가정한다. 두 번

의 절편 변화를 허용한다는 점은 두 검정이 동일하다.
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이하에서는 Kurozumi 검정과 Carrion-i-Silvestre and Sansó 검정을 통칭하여 

K-CS 검정으로 부를 것이다.

3. 구조변화의 유형과 횟수 선택 방법

결국, 본 연구에서는 6개 검정 14개 모형을 고려하며 이들은 다시 4개의 그룹으

로 분류될 수 있다. ① ADF 검정, ② KPSS 검정, ③ ZA-LP 검정, ④ K-CS 검

정. <표 1>은 4개의 그룹에 속하는 각각의 검정법과 검정모형을 정리하여 보여주고 

있다. ①, ③번 그룹과 ②, ④번 그룹은 단위근 가설과 추세정상 가설 중 어느 것

을 귀무가설로 하느냐에 따라 구분되며, ①, ②번 그룹과 ③, ④번 그룹은 구조변

화의 허용 여부에 따라 구분된다. 따라서 각 그룹의 검정 결과는 다른 그룹의 검정 

결과를 재평가하는 기준으로 이용될 수 있다.

구조변화 

허용여부
단위근 귀무가설 정상성 귀무가설

허용안함
그룹 ① ADF 검정

ADF 검정

그룹 ② KPSS 검정

KPSS 검정

허용함

1회

그룹 ③ ZA-LP 검정

ZA 검정, 모형 A

ZA 검정, 모형 B

ZA 검정, 모형 C

그룹 ④ K-CS 검정

 K 검정, 모형 A

 K 검정, 모형 B

 K 검정, 모형 C

2회

LP 검정, 모형 AA

LP 검정, 모형 CC

LP 검정, 모형 CA

CS 검정, 모형 AA

CS 검정, 모형 CC

CS 검정, 모형 CA

<표 1> 검정 모형 

주: ADF 검정은 augmented Dickey-Fuller 검정, KPSS 검정은 Kwiatkowski, Phillips, Schmidt, 

and Shin(1992) 검정, ZA 검정은 Zivot and Andrews(1992) 검정, LP 검정은 Lumsdaine and 

Papell(1997) 검정, K 검정은 Kurozumi(2002) 검정, CS 검정은 Carrion-i-Silvestre and 

Sansó(2007) 검정을 나타냄. 각각의 모형에 대한 설명은 본문을 참조하기 바람.

한편, ③, ④번 그룹은 구조변화의 횟수와 유형을 달리하는 다수의 모형을 포함

하고 있다. 모든 모형의 검정결과를 제시하는 것은 혼돈만 야기할 것이기 때문에 

본 연구에서는 일단 모든 모형을 추정한 후 다음과 같은 Yao(1988)의 베이지안 정
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보기준(Bayesian information criteria)을 이용하여 그룹별로 하나씩의 최종모형을 선

별하였다.

    ×   (11)

여기서, 은 추정된 모형의 잔차제곱합을, 은 모수의 수를 나타낸다. 본 연

구에서는 각 그룹 내에서 이러한 베이지안 정보기준이 최소가 되는 모형을 해당 그

룹의 최종모형으로 선택하였다.

Ⅳ. 검정 결과

1. 이용자료

본 연구에서는 한국의 국민계정, 물가, 산업생산, 노동, 금융부문을 대표하는 24

개의 분기별 거시경제 자료를 분석하였다. 부록의 <표 A-1>은 변수들의 목록과 자

료의 출처를 보여준다. 종료시점은 2005년 4분기로 모든 자료가 동일하지만, 개시

시점은 자료마다 조사가 시작된 시점이 달라서 일치시킬 수 없었다. 명목GDP, 실

질GDP, 실질민간소비지출, 실질총고정자본형성, 재고투자, M2는 해당 기관에서 

발표하는 계절조정 자료를 이용하였고, 1인당 실질GDP, 산업생산지수, 제조업가

동률, CPI(소비자물가지수), CPI 변화율, 취업자수, 실업률, 주당평균노동시간, 

노동생산성, 시간당실질임금, 종합주가지수, 주택가격지수는 X-12 ARIMA를 이용

하여 계절효과를 조정하였다. 나머지 화폐유통속도, 명목환율, 실질환율, 실질이

자율은 계절효과를 조정하지 않은 원자료를 이용하였다. GDP 대비 재고투자 비

율, CPI 변화율, 실업률, 화폐유통속도, 실질이자율을 제외한 나머지 변수들은 로

그변환 자료를 이용하였다.

2. 구조변화를 고려하지 않는 단위근과 정상성 검정 결과

<표 2>는 구조변화를 고려하지 않는 ADF, KPSS 검정 결과를 보여준다. 이를 

보면, 기존의 연구들과 마찬가지로 거의 대부분의 자료에서 단위근 가설은 기각되
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지 않고 추세정상 가설은 기각되고 있다.

ADF 검정에서는 5% 유의수준을 기준으로 재고투자, 산업생산지수, CPI 변화

율 등 3개를 제외한 나머지 21개 자료에서 단위근 귀무가설이 기각되지 않았다. 

KPSS 검정에서는 1인당 실질GDP, 재고투자, CPI 변화율, 제조업가동률, 원/엔 

명목환율, 원/엔 실질환율 등 6개 자료를 제외한 18개 자료에서 추세정상 귀무가설

이 기각되었다.

특히, 실업률과 실질이자율, 원/달러 실질환율에서 단위근 가설이 기각되지 않

았다는 사실을 눈여겨 볼 필요가 있다. 앞서 설명한 대로, 실업률이 단위근을 갖는

다는 것은 이력가설(hysterisis hypothesis)을 지지하는 결과이다. 그리고 실질이자

율이 단위근을 갖는다는 것은 피셔가설과 소비기반 자산가격결정모형에 반하는 결

과이다. 원/달러 실질환율이 단위근을 갖는다는 것은 (추세)구매력평가설에 반하는 

결과이다.

3. 구조변화를 고려한 단위근 검정 결과

<표 3>은 ZA-LP 검정 결과를 보여준다. ZA-LP 검정은 단위근 가설을 귀무가설

로 하면서 추세정상 대립가설에서 최대 두 번의 구조변화를 허용한다는 점을 기억

하기 바란다.

<표 3>에서 가장 두드러진 점은 단위근 가설이 기각되는 자료의 수가 급격히 늘

었다는 것이다. 5% 유의수준을 기준으로 모두 12개 자료에서 단위근 가설이 기각

되었는데 이는 전체 자료의 절반에 이르는 수치이다(해당 자료는 다음과 같다: 재

고투자, CPI, CPI 변화율, 실업률, 화폐유통속도, 제조업가동률, 주당평균노동시

간, 시간당실질임금, 원/달러 명목환율, 원/달러 실질환율, 실질이자율, 주택가격

지수). 덧붙여, 1인당 실질GDP와 산업생산지수도 10% 유의수준을 기준으로 하면 

단위근 가설이 기각되는 것으로 나타났다.

특히, 최대 두 번의 구조변화를 고려한 결과 실업률과 실질이자율은 1% 유의수

준에서, 원/달러 실질환율은 5% 유의수준에서 단위근 가설이 기각되었다. 이는 이

들 경제변수들이 분절-추세 정상 시계열임을 의미한다. 또한 이와 같은 실증결과는 

이들 경제변수의 움직임을 설명하는 여러 이론들의 설명력을 다르게 평가할 필요성

을 제기한다. 즉, 실업률의 경우에는 Papell et al.(2000)이 제기한 실업률에 대한 
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구조주의적 관점을 지지하는 결과이다. 실질이자율에 대한 분석결과는 피셔가설과 

소비기반 자산가격결정모형의 예상에 부합하는 것이다. 원/달러 실질환율의 경우

에는 Hegwood and Papell(1998)이 제기한 準-TPPP 가설을 지지하는 새로운 실증

결과로 해석할 수 있다.12)

ADF KPSS

    

명목GDP 1 -2.660 -7.856 187.897*** -1.995

실질GDP 12 -0.514 -7.992 0.212** -5.250

1인당 실질GDP 12 -1.428 -7.634 0.077 -5.788

실질민간소비지출 4 -1.251 -7.502 0.171** -5.018

실질총고정자본형성 12 -0.871 -5.384 0.271*** -2.745

재고투자 8 -3.836** 0.897 0.045 0.790

산업생산지수 12 -3.559** -6.964 0.858*** -2.990

CPI 12 -3.404* -8.215 24.423*** -2.797

CPI변화율 7 -4.804*** 3.360 0.065 3.827

취업자수 9 -1.707 -7.911 0.216*** -6.067

실업률 11 -2.464 -1.476 0.434*** 0.262

M2 11 1.583 -7.699 2.009*** -2.010

화폐유통속도 8 -2.414 -7.566 0.289*** -4.304

제조업가동률 8 -3.159* 1.479 0.053 2.956

주당평균노동시간 12 -2.362 -8.007 0.287*** -7.624

노동생산성 12 -0.986 -12.015 0.333*** -10.325

시간당실질임금 8 -1.199 -6.892 0.335*** -4.502

명목환율(원/달러) 3 -2.249 -5.800 0.306*** -3.818

명목환율(원/엔) 3 -2.207 -5.373 0.035 -3.771

실질환율(원/달러) 3 -2.230 -5.957 0.361*** -3.923

실질환율(원/엔) 3 -2.357 -5.389 0.044 -3.665

실질이자율 11 -1.987 2.633 0.238*** 2.268

종합주가지수 10 -2.724 -3.977 0.826*** -1.339

주택가격지수 9 -3.213* -7.930 0.336*** -4.141

<표 2> 구조변화를 고려하지 않는 단위근과 정상성 검정 결과

주: ***, **, *는 각각 1%, 5%, 10% 수준에서 유의함을 나타냄. 시차 는 각주 8)에서 설명한 순

차적 방법으로 추정함. 검정통계량의 임계치는 Davidson and Mackinnon(1993)을 이용함. KPSS 

검정에서 장기분산은 Sul et al.(2005)의 방법으로 추정함. 검정통계량의 임계치는 Kwiatkowski 

et al.(1992)을 이용함.

구조변화의 횟수는 화폐유통속도와 원/엔 실질환율을 제외한 나머지 22개 자료

에서 2번의 구조변화가 선택되었다. 구조변화의 유형은 13개 자료에서 두 번의 절

12) 단, 엔/달러 실질환율은 ZA-LP 검정에서도 여전히 단위근 가설이 기각되지 않는 것으로 나

타났다.
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편 변화와 시간추세의 기울기 변화를 허용하는 모형 CC가 선택되었고, 두 번의 절

편 변화만 허용하는 모형 AA가 6개 자료, 두 번의 절편 변화와 한 번의 기울기 변

화를 허용하는 모형 CA가 3개 자료, 한 번의 절편 변화만 허용하는 모형 A가 2개 

자료에서 선택되었다.

구조변화의 시점은 15개 자료에서 1997년 3분기부터 1998년 1분기까지의 기간이 

선택되었다. 이는 한 번의 구조변화만 고려한 Harvie and Pahlavani(2006)의 결론

과 달리 1997～98년의 경제위기가 대다수 경제변수들의 움직임에 중대한 영향을 미

쳤으며, 단위근 검정시에도 그와 같은 사실을 중요하게 고려해야 함을 보여주는 결

과이다.

<표 3> 구조변화를 고려한 단위근 검정 결과: ZA-LP 검정

모형  
  

명목GDP CC 1 1978.1 1994.3 -5.477 -7.921

실질GDP AA 2 1997.4 2002.2 -4.312 -8.312

1인당 실질GDP CC 11 1979.4 1997.3 -6.523* -7.836

실질민간소비지출 AA 4 1997.3 2002.4 -5.322 -7.660

실질총고정자본형성 CC 10 1975.3 1992.4 -5.726 -5.603

재고투자 AA 2 1997.4 1999.1 -8.440*** 0.687

산업생산지수 CC 11 1977.1 1986.4 -6.611* -7.084

CPI CC 12 1979.4 1998.1 -7.947*** -8.469

CPI변화율 CC 3 1975.4 1981.3 -8.566*** 3.094

취업자수 AA 8 1986.4 1997.4 -5.013 -8.047

실업률 CC 10 1986.1 1997.4 -9.866*** -1.921

M2 AA 7 1976.2 1999.1 -2.237 -7.945

화폐유통속도 A 6 1979.3 - -5.098** -7.834

제조업가동률 CC 7 1988.1 1997.4 -9.921*** 0.959

주당평균노동시간 CC 11 1986.1 1986.3 -8.430*** -9.070

노동생산성 AA 12 1983.3 1989.4 -4.046 -12.146

시간당실질임금 CA 8 1989.1 1997.3 -7.342*** -7.296

명목환율(원/달러) CC 3 1987.4 1997.3 -8.008*** -6.201

명목환율(원/엔) CC 11 1985.3 1997.3 -5.611 -5.222

실질환율(원/달러) CC 3 1987.3 1997.3 -7.256** -6.292

실질환율(원/엔) A 3 1985.1 - -3.488 -5.421

실질이자율 CA 1 1998.1 1998.3 -8.734*** 2.007

종합주가지수 CA 10 1987.4 1997.3 -5.712 -4.151

주택가격지수 CC 9 1989.4 1997.4 -7.049** -8.225

주: ***, **, *는 각각 1%, 5%, 10% 수준에서 유의함을 나타냄. 시차 는 각주 8)에서 설명한 순

차적 방법으로 추정함. 검정통계량의 임계치는 Zivot and Andrews(1992)와 Lumsdaine and 

Papell(1997)을 이용함.
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4. 구조변화를 고려한 정상성 검정 결과

<표 4>는 정상성 가설을 귀무가설로 하면서 귀무가설과 대립가설 모두에서 최대 

두 번의 구조변화를 허용하는 K-CS 검정 결과를 보여준다.

이를 보면, 정상성 가설이 기각되지 않는 자료의 수가 구조변화를 고려하지 않는 

KPSS 검정 때보다 더욱 많아졌음을 알 수 있다. 이러한 구조변화의 효과는 이미 

앞 절의 단위근 검정에서도 확인한 바이다. 하지만 <표 4>의 결과는 그와 같은 자

료의 수가 무려 21개에 이르고 있다는 점에서 <표 3>에서 확인했던 것보다 훨씬 더 

인상적으로 보인다.

모형 
  

명목GDP CC 1980.1 1995.4 0.005 -6.558

실질GDP CA 1979.4 1997.3 0.054 -7.362

1인당 실질GDP CC 1980.1 1997.4 0.033 -7.483

실질민간소비지출 CC 1980.1 1997.4 0.015 -7.061

실질총고정자본형성 CC 1980.1 1997.3 0.035 -4.645

재고투자 AA 1997.3 1998.3 0.037 0.645

산업생산지수 CC 1979.2 1986.4 0.007 -6.019

CPI CC 1980.3 1990.4 0.013 -6.363

CPI변화율 CA 1975.4 1981.3 0.049 3.388

취업자수 CC 1980.1 1997.4 0.057** -7.832

실업률 AA 1997.4 1999.3 0.087 -0.999

M2 CC 1981.3 1997.4 0.016 -5.764

화폐유통속도 CC 1975.3 1987.1 0.009 -6.138

제조업가동률 CA 1983.2 1997.4 0.017 1.744

주당평균노동시간 CC 1986.1 1986.3 0.034 -8.487

노동생산성 CC 1982.4 1995.2 0.015 -11.303

시간당실질임금 CC 1989.1 1997.3 0.047** -6.861

명목환율(원/달러) CC 1987.3 1997.3 0.026 -5.450

명목환율(원/엔) CA 1985.3 1997.4 0.012 -4.662

실질환율(원/달러) CC 1987.4 1997.3 0.025 -5.658

실질환율(원/엔) CA 1985.3 1997.4 0.015 -4.644

실질이자율 AA 1991.1 2000.2 0.053 1.935

종합주가지수 CC 1987.2 1997.3 0.144*** -2.935

주택가격지수 CC 1991.4 2001.4 0.008 -6.329

<표 4> 구조변화를 고려한 정상성 검정 결과: K-CS 검정

주: ***, **, *는 각각 1%, 5%, 10% 수준에서 유의함을 나타냄. 두 검정 모두 장기분산은 Sul et 

al.(2005)의 방법으로 추정함. 검정통계량의 임계치는 Kurozumi(2002)와 Carrion-i-Silvestre 

and Sansó(2007)를 이용함.
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실업률과 실질이자율, 원/달러 실질환율은 K-CS 검정에서도 분절-추세 정상시

계열에 가까운 것으로 나타났다. 따라서 실업률에 대한 구조주의적 관점, 실질이자

율에 대한 피셔가설과 소비기반 자산가격결정이론, 원/달러 실질환율에 대한 準

-TPPP 가설이 지지된다. 더욱이, K-CS 검정에서는 원/엔 실질환율도 분절-추세 

정상 시계열로 나타났는데, 이는 그에 대해서도 準-TPPP 가설이 적용될 수 있음을 

시사한다.

구조변화의 횟수는 모든 자료에서 2번의 구조변화가 발생한 것으로 추정되었다. 

구조변화의 유형은 16개 자료에서 모형 CC, 5개 자료에서 모형 CA, 나머지 3개 

자료에서 모형 AA가 선택되었다. 구조변화의 시점은 15개 자료에서 1997～98년의 

경제위기 기간이 선택되었다.13)

5. 검정 결과 종합

이상의 검정 결과를 종합하면, 본 연구에서 분석한 자료들을 크게 다섯 가지 범

주로 분류할 수 있다. <표 5>는 본 연구에서 수행한 4가지 그룹의 검정 결과를 간

추려 보여주고 있다.

첫 번째 유형은 구조변화와 무관하게 언제나 단위근 시계열로 판단되는 변수들이

다. 즉, ADF 검정과 ZA-LP 검정에서는 단위근 귀무가설이 기각되지 않고 KPSS 

검정과 K-CS 검정에서는 정상성 귀무가설이 기각되는 자료들이다. 이러한 결과는 

해당 자료가 단위근 시계열일 가능성이 매우 높음을 의미한다. 취업자수와 종합주

가지수가 이러한 범주에 속한다.

두 번째 유형은, 첫 번째 경우와는 반대로, 구조변화와 무관하게 언제나 추세정

상 시계열로 판단되는 변수들이다. 즉, ADF 검정과 ZA-LP 검정에서는 단위근 귀

무가설이 기각되고 KPSS 검정과 K-CS 검정에서는 정상성 귀무가설이 기각되지 않

는 자료들이다. 재고투자와 CPI 변화율이 그에 속한다.

세 번째 유형은, 구조변화를 고려하지 않는 ADF 검정과 KPSS 검정에서는 단위

근 시계열로 판단되지만 구조변화를 허용하는 ZA-LP 검정과 K-CS 검정에서는 분

절-추세 정상 시계열로 판단되는 변수들이다. CPI, 실업률, 화폐유통속도, 제조업

13) 본 논문의 초고에는 분석 대상 자료들의 실제치와 K-CS 검정에서 추정된 추세선이 제시되어 

있다.
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   검정 ADF KPSS ZA-LP K-CS
자료의

유형
귀무가설

(대립가설)

단위근

(추세정상)

추세정상

(단위근)

단위근

(분절-추세정상)

분절-추세정상

(분절-추세단위근)

명목GDP 기각 Ⅳ

실질GDP 기각 Ⅳ

1인당 실질GDP * Ⅳ(Ⅲ)

실질민간소비지출 기각 Ⅳ

실질총고정자본형성 기각 Ⅳ

재고투자 기각 기각 Ⅱ

산업생산지수 기각 기각 * Ⅳ

CPI * 기각 기각 Ⅲ

CPI변화율 기각 기각 Ⅱ

취업자수 기각 기각 Ⅰ

실업률 기각 기각 Ⅲ

M2 기각 Ⅳ

화폐유통속도 기각 기각 Ⅲ

제조업가동률 * 기각 Ⅲ

주당평균노동시간 기각 기각 Ⅲ

노동생산성 기각 Ⅳ

시간당실질임금 기각 기각 기각 Ⅴ

명목환율(원/달러) 기각 기각 Ⅲ

명목환율(원/엔) Ⅳ

실질환율(원/달러) 기각 기각 Ⅲ

실질환율(원/엔) Ⅳ

실질이자율 기각 기각 Ⅲ

종합주가지수 기각 기각 Ⅰ

주택가격지수 * 기각 기각 Ⅲ

<표 5> 검정 결과 종합

주: 음영은 단위근 가설이 지지되는 경우를 나타냄. 즉, 단위근 검정에서는 단위근 귀무가설이 기각되

지 않는 경우를, 정상성 검정에서는 단위근 대립가설에 대하여 정상성 귀무가설이 기각되는 경우

를 나타냄. 기각 여부는 5% 유의수준을 기준으로 판단하였음. 단, 10% 유의수준에서 기각되는 

경우는 별표(*)를 이용하여 별도로 표시하였음. 자료의 유형을 분류하는 기준에 대해서는 본문의 

설명을 참조할 것.

가동률, 주당평균노동시간, 원/달러 명목환율, 원/달러 실질환율, 실질이자율, 주

택가격지수 등 9개 변수가 그에 포함된다. 1인당 실질GDP도 10% 유의수준을 기

준으로 하면 이러한 범주에 포함된다. 특히, 본 논문에서 구조변화와 단위근의 의

의를 설명하기 위해 예로 들었던 실업률과 실질이자율, 원/달러 실질환율은 모두 

이 유형에 속한다. 이와 같은 결과는 한국의 경우에도 Harvie and Pahlavani(2006)
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가 제시한 것보다 훨씬 많은 자료에서 구조변화에 대한 고려 여부에 따라 단위근에 

대한 해석이 크게 달라질 수 있음을 보여준다. 더욱이 본 연구에서는 동일한 결론

이 정상성 검정을 통해 다시 한 번 확인되고 있기 때문에 분석결과의 신뢰도가 더욱 

높다고 할 수 있다.

네 번째 유형은, 단위근 가설과 정상성 가설 중 어느 것도 기각되지 않아서 확정

적 판단이 유보되는 자료들이다. 그와 같은 결과는 해당 자료가 어떤 한 가지 특성

을 뚜렷이 나타내지 않았기 때문으로 해석할 수 있다. 명목GDP, 실질GDP, 실질

민간소비지출, 실질총고정자본형성, 산업생산지수, M2, 노동생산성, 원/엔 명목

환율, 원/엔 실질환율 등 9개 변수가 이 범주에 속한다. 그리고 5% 유의수준을 기

준으로 하면 1인당 실질GDP도 여기에 포함된다.14)

마지막 다섯 번째 유형은 단위근 가설과 정상성 가설이 모두 기각되어서 결론 도

출이 불가능한 자료들이다. 이와 같은 결과는 단위근 검정과 정상성 검정 중 어느 

한 검정에서 제 1종 오류가 발생했음을 의미한다. 본 연구에서는 시간당실질임금이 

그러한 예로 나타났다.

결국, 본 연구에서 분석한 한국의 24개 분기별 거시경제 자료 중에서 단위근 시

계열로 확정할 수 있는 것은 취업자수와 종합주가지수, 단 2개뿐이었다. 이러한 결

과는 기존의 관점에서 보면 상당히 놀라운 것일 수 있다. 중요한 점은 대부분의 자

료가 유형 Ⅲ과 유형 Ⅳ, 즉 분절-추세 정상 시계열이거나 단위근과 정상성 중 어

떤 한 가지 특성을 뚜렷이 나타내지 않는 시계열일 가능성이 높다는 것이다. 따라

서 단순한 단위근 검정 결과에만 의존하여 경제문제를 분석하고 정책 운용계획을 

수립하면 잘못된 결과를 초래할 위험이 매우 크다고 판단할 수 있다.15)

14) Harvie and Pahlavani(2006)는 구조변화를 고려하더라도 실질GDP와 명목민간소비지출, 명

목총고정자본형성, 통화공급에서 단위근 가설이 기각되지 않는다는 결과를 제시하였다. 본고

의 실증결과는 이들 자료에서는 단위근 가설 뿐 아니라 정상성 가설도 기각되지 않는다는 점

을 보임으로써 Harvie and Pahlavani(2006)의 논의를 보완하고 있다.

15) 본 논문의 초안은 구조변화의 횟수를 달리하는 ZA 검정과 LP 검정, Kurozumi 검정과 CS 검

정 결과를 모두 제시하고 있다. 분석결과를 간략히 소개하면, 우선 구조변화를 고려한 단위근 

검정의 경우에는 ZA 검정에서는 23개 중 5개, LP 검정에서는 9개 변수에서 단위근 가설이 

기각되었다. 실업률은 ZA 검정과 LP 검정 모두에서, 실질이자율과 원/달러 실질환율은 LP 

검정에서 단위근 가설이 기각되었다. 다음으로, 구조변화를 고려한 정상성 검정의 경우에는 

Kurozumi 검정과 CS 검정 모두 23개 중 19개 변수에서 분절-추세 정상 가설을 지지하는 결

과를 얻었고, 실업률과 실질이자율, 원/달러 실질환율도 그에 포함되었다. 따라서 구조변화
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Ⅴ. 경제 충격의 지속성

1. 문제의식과 측정방법

앞 장의 분석을 통해 경제의 구조적 변화를 고려하면 한국의 경우에도 상당히 많

은 자료에서 단위근 가설이 기각될 수 있음을 확인하였다. 단위근 가설이 기각된다

는 것은 충격의 효과가 영구적이지 않고 경제변수들이 시간이 지나면 장기 성장경

로(long-run path)로 복귀함을 의미한다. 그러면, 충격의 효과는 얼마나 오래 지속

되는가? 달리 말해, 충격발생 후 추세에서 이탈한 경제가 장기 성장경로로 복귀하

는 데는 과연 얼마나 많은 시간이 소요되는가? 이러한 의문에 답하기 위해서는 단

위근 검정만으로는 불충분하고 충격반응함수의 구체적인 특징이 분석되어야 한다.

이 장에서는 한국의 거시경제 자료들을 대상으로 지속성의 구체적인 크기를 검토

한다. 이를 위해 Pivetta and Reis(2007)를 참고하여 지속성(persistence)을 ‘예기치 

못한 충격이 경제변수에 미치는 장기효과(long-run effect)'로 정의한다. 구체적으

로 지속성은 ① 현재 시점에서 발생한 충격이 미래 시점의 경제변수에 미치는 효과

의 크기 및 ② 충격발생 후 경제변수가 장기 성장경로로 복귀하는 속도와 관련된

다.

중요한 점은 지속성 측정 결과 역시 경제변수의 장기 성장경로를 어떻게 평가하

느냐에 따라 크게 달라질 수밖에 없다는 것이다. 왜냐하면 현재 시점에서 발생한 

충격에 의해 미래 특정 시점의 경제변수가 추세에서 이탈하는 정도와 경제변수가 

충격발생 후 추세로 복귀하는 속도를 측정하기 위해서는 충격이 발생하지 않았을 

경우 해당 경제변수가 따라갔을 가상의 성장경로, 혹은 해당 경제변수가 복귀할 것

이라고 예상되는 가상의 지점을 상정해야 하기 때문이다. 즉, 지속성을 측정할 때 

관심의 대상은 장기 성장경로에서 이탈한 부분의 움직임이기 때문에 장기 성장경로

를 먼저 논의하지 않고 지속성을 측정하는 것은 생각할 수 없는 일이다.

를 고려하면 상당수 자료들이 분절-추세 정상 시계열로 판단되고 특히 실업률과 실질이자율, 

원/달러 실질환율이 그와 같은 특성을 갖는다는 본고의 결과는 구조변화 횟수에 대하여 강건

한 편이라고 할 수 있다. 본 논문에서 최종모형에 대한 분석결과만을 제시한 이유는 지면의 

제약 때문이기도 하지만 동일한 검정 내에서 구조변화의 유형과 횟수에 따라 다른 결과가 도

출되면 결국은 일정한 모형선별 기준에 의거하여 최종적인 결론을 내릴 수밖에 없다고 판단했

기 때문이다.
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사실, 이와 같은 문제는 구조변화가 단위근 검정 결과에 미치는 효과를 감안하면 

당연한 것이라고 생각할 수 있다. 그럼에도 불구하고, 지속성 측정에 관한 선행 연

구에서는 장기 성장경로의 구조변화 문제에 별다른 관심을 기울이지 않았다. 예컨

대, Stock(1991), Andrews(1993), Andrews and Chen(1994), Kilian(1998), 

Rossi(2005) 등 이 분야의 주요 연구들을 보면, 자기회귀모형에서 최소자승추정량

의 하향편의(downward bias)를 수정하는 방법에 관심의 초점이 있었고, 정작 지속

성이 측정되는 기준(metric)인 경제변수의 장기 성장경로는 표본기간 동안 일정하

다고 가정하고 더 이상 분석하지 않는 경우가 대부분이었다. 하지만, 최소자승추정

법을 사용할 때 발생하는 하향편의 문제만큼 (혹은 그 이상) 구조변화를 고려하지 

않음으로써 발생하는 상향편의(upward bias) 문제 역시 중요하다고 할 수 있다. 실

제로, Hegwood and Papell(1998), Papell et al.(2000), Marques(2004), Levin 

and Piger(2004) 등 최근의 몇몇 연구자들은 구조변화를 고려하지 않으면 충격의 

지속성이 매우 크게 측정되지만 한 번 이상의 구조변화를 허용하면 지속성의 크기

가 현격히 낮아진다는 실증결과를 제시하고 있다.

이러한 문제의식을 바탕으로 본 연구에서는 구조변화의 효과를 고려하면서 한국 

거시경제 변수들에 대한 충격의 지속성을 측정하고자 한다. 이를 위해 다음과 같은 

세 가지 지표를 이용한다.

첫째는 최대자기회귀근(largest autoregressive root)의 크기이다. 이를 라고 하

자. 는 AR(p) 과정을   ⋯  
   로 나타낼 때, 

개의 자기회귀근   ⋯   중에서 가장 큰 값으로 정의된다. 단, 여기서 과 

는 각각 시차연산자와 장기추세로부터의 이탈부분을 나타낸다. 만약,  이면 

충격의 효과가 시간이 지나도 소멸되지 않는다. 반면,  이면 충격의 효과가 즉

각적으로 소멸된다. 따라서 의 크기가 1에 가까울수록 충격의 효과가 오래 지속된

다고 판단할 수 있다. 본 연구에서는 Stock(1991)이 제안한 중앙값-편의 수정 방법

(median-unbiased estimation technique)을 이용하여 의 크기와 95% 신뢰구간을 

계산하였다.

두 번째는 자기회귀계수합(sum of the autoregressive coefficients)의 크기이다. 

이를 라고 하자. 는          ⋯        로 나타낸 일반

적인 AR(p) 모형에서 시차변수의 회귀계수를 모두 더한 값으로 계산된다. 즉, 
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  ⋯  . 일반적인 AR(p) 모형에서 경제충격의 누적효과―현재시점에

서 발생한 경제충격의 효과를 무한히 먼 미래시점까지 모두 더한 값―는  

로 계산된다. 따라서 의 크기가 1에 가까울수록 충격의 누적효과가 크다고 판단할 

수 있다. 본 연구에서는 Kilian(1998)이 제안한 이중 붓스트랩 방법

(double-bootstrap method)을 이용하여 소표본 편의를 수정한 의 크기와 95% 

신뢰구간을 계산하였다.

세 번째는 충격효과의 반감기간(half-life)이다. 이를 라고 하자. 는 충격의 효

과가 절반 이하로 감소하는 데 걸리는 시간으로 정의된다. 즉,    ∈     
              ≥                    . 단,   이

면 시간이 지나도 충격의 효과가 감소하지 않는 것으로 간주하여 충격효과의 반감

기간을 ∞로 나타낸다. 본 연구에서는 Rossi(2005)가 제안한 다음과 같은 방법

을 이용하여 의 크기를 계산하였다.

 ≡  
×

   (12)

여기서, 는 AR(p) 모형의 최대자기회귀근을, 은 를 일반적인 ADF 회귀

식에서 차분변수항의 회귀계수합으로 정의할 때  의 크기를 나타낸다. 편의를 

수정한 최대자기회귀근과 은 Stock(1991)의 방법을 이용하여 추정하였다.

최대자기회귀근은 충격의 장기적인 효과에 관한 정보를 간략히 보여준다는 장점

을 갖고 있다. 하지만 Andrews and Chen(1994)이 지적하듯이, 이 지표는 다른 자

기회귀근의 효과를 고려하지 않는다는 점에서 한계가 있다. 자기회귀계수합은 다른 

자기회귀근의 효과도 고려한다는 장점을 갖지만, 회귀계수의 합만 일치할 뿐 충격

반응함수의 형태는 상이한 AR(2) 이상의 시계열을 구분하지 못한다는 한계를 갖는

다(Andrews and Chen, 1994). 마지막으로 충격효과의 반감기간은 지속성의 크기

를 시간단위로 측정하기 때문에 해석이 용이하다는 장점을 갖는다. 하지만 충격반

응함수가 진동하는 형태를 가질 경우 지속성의 크기를 과소평가하는 등 이 역시 다

양한 유형의 조정과정을 충분히 고려하지 못한다는 한계가 있다(Pivetta and Reis, 

2007).
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2. 측정 결과

<표 6>에는 절편과 시간추세가 일정하다는 가정 하에서 확정적 추세로부터의 이

탈부분을 구한 후, 이를 대상으로 지속성의 크기를 측정한 결과가 제시되어 있

다.16)17) 측정결과를 보면, 대부분의 자료에서 경제충격의 누적효과가 매우 크게 

추정되고 있다. 아울러, 충격발생 후 경제변수들이 추세로 복귀하는 속도 또한 매

우 느린 것으로 나타나고 있다.

최대자기회귀근 는 단 2개(재고투자와 CPI 변화율)를 제외한 나머지 22개 자료

에서 95% 신뢰구간에 1을 포함하는 것으로 추정되었다. 이는 해당 거시경제 자료

에 대한 충격의 효과가 영구적으로 지속됨을 의미하는 것이다. 자기회귀계수합 의 

크기 역시 대부분의 자료에서 1에 가깝게 추정되었고, 9개 자료는 95% 신뢰구간에 

1을 포함하는 것으로 나타났다.   이면 충격의 누적효과  가 무한대가 

된다는 설명을 상기하기 바란다.

끝으로, 충격의 효과가 절반 이하로 줄어드는 데에도 상당히 오랜 시간이 걸리는 

것으로 나타났다. <표 6>에서 +∞은 해당 자료의 표본 길이만큼―명목GDP를 예로 

들면, 36년―의 시간이 흘러도 충격의 효과가 절반 이하로 줄어들지 않음을 나타낸

다. 추정 결과를 보면, 중앙값-편의수정 추정치 자체가 +∞인 자료도 9개나 되고, 

그와 같이 극단적으로 느린 반응을 95% 신뢰구간에 포함하는 자료는 무려 22개에 

이르는 것으로 나타났다. 원/달러 실질환율과 엔/달러 실질환율도 중앙값-편의수

정 추정치가 모두 4년 이상으로 추정되었는데, 그처럼 느린 반응은, Rogoff(1996)

가 PPP 퍼즐이라고 불렀듯이, 실질환율의 높은 변동성을 생각할 때 쉽게 이해하기 

어려운 결과이다.18)

16) 자기회귀모형의 시차는   , 유의수준 10%를 기준으로 순차적 방법(general-to- 

specific method)을 적용하여 선택하였다.

17) <표 6>과 <표 7>의 일부 자료에서 추정결과의 상한만 제시한 이유는 Stock(1991) 방법의 한

계 때문이다. Stock은  로 정의한 후 각각의 ADF -값에 해당하는 의 하한과 상

한을 계산했는데 ADF -값이 -3.6 이하인 경우에 대해서는 의 하한을 제시하지 않았다. 

즉, ADF 검정을 통해 단위근 가설이 강하게 기각되는 경우에는 Stock의 방법을 이용할 수 

없다. 그러한 경우에 한해 일반적인 자기회귀모형을 추정하여 최대자기회귀근을 직접 구해 

보았으나, 허수로 나오는 경우가 많아서 본 논문에서는 Stock 추정량의 상한을 제시하는 방법

을 선택하였다.

18) 달러와 주요국 통화 간의 실질환율도 구조변화를 고려하지 않으면 충격효과의 반감기간이 대
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최대자기회귀근

(largest root)

자기회귀계수합

(sum of coefficients)

반감기간

(half-life)

명목GDP 1.010 (0.961,1.034) 0.997 (0.985, 1.001) +∞ (69.0, +∞)

실질GDP 1.008 (0.954,1.034) 0.988 (0.938, 1.000) +∞ (27.2, +∞)

1인당 실질GDP 1.002 (0.928,1.031) 0.965 (0.871, 1.000) +∞ (12.1, +∞)

실질민간소비지출 1.009 (0.959,1.034) 0.980 (0.922, 1.000) +∞ (27.5, +∞)

실질총고정자본형성 1.003 (0.929,1.031) 0.977 (0.910, 1.000) +∞ (17.2, +∞)

재고투자
a 0.806 (0.710,0.928) 0.281 (-0.19, 0.592) 6.82 (4.57, 18.4)

산업생산지수 0.955 (0.875,1.023) 0.980 (0.937, 0.997) 40.72 (14.6, +∞)

CPI 0.918 (0.829,1.015) 0.987 (0.971, 0.996) 40.82 (19.4, +∞)

CPI변화율
b 0.710 (0.710,0.834) 0.576 (0.338, 0.737) 7.98 (7.98, 13.9)

취업자수 1.003 (0.930,1.031) 0.968 (0.864, 1.000) +∞ (9.96, +∞)

실업률 0.931 (0.845,1.018) 0.909 (0.797, 0.967) 19.90 (8.84, +∞)

M2 1.015 (0.998,1.038) 1.000 (0.994, 1.004) +∞ (+∞, +∞)

화폐유통속도 0.938 (0.854,1.020) 0.966 (0.925, 0.987) 32.54 (13.7, +∞)

제조업가동률 0.917 (0.797,1.030) 0.884 (0.686, 0.971) 8.25 (3.37, +∞)

주당평균노동시간 0.993 (0.881,1.043) 0.826 (0.446, 0.986) 26.29 (1.45, +∞)

노동생산성 1.015 (0.954,1.051) 0.998 (0.843, 1.024) +∞ (6.95, +∞)

시간당실질임금 1.009 (0.914,1.047) 0.985 (0.896, 1.005) +∞ (12.4, +∞)

명목환율(원/달러) 0.923 (0.805,1.031) 0.930 (0.828, 0.981) 16.10 (6.32, +∞)

명목환율(원/엔) 0.956 (0.844,1.037) 0.872 (0.731, 0.946) 76.78 (21.5, +∞)

실질환율(원/달러) 0.927 (0.809,1.031) 0.939 (0.844, 0.986) 16.86 (6.48, +∞)

실질환율(원/엔) 0.929 (0.812,1.032) 0.916 (0.801, 0.974) 17.54 (6.64, +∞)

실질이자율 0.815 (0.624,1.027) 0.746 (0.136, 0.986) 1.031 (0.508 +∞)

종합주가지수 0.878 (0.744,1.022) 0.936 (0.857, 0.977) 20.81 (9.88, +∞)

주택가격지수 0.814 (0.632,1.022) 0.951 (0.889, 0.984) 22.99 (11.5, +∞)

<표 6> 지속성 측정 결과 1: 구조변화를 고려하지 않는 경우

주: 괄호 밖의 수치는 중앙값-편의수정 추정치를 나타냄. 괄호 안의 수치는 95% 신뢰구간을 나타냄. 

a는 최대자기회귀근과 반감기간의 95% 신뢰구간 하한이 제시된 수치 이하임을 나타냄. 예를 들

어, 재고투자의 경우에는 최대자기회귀근과 반감기간의 95% 신뢰구간 하한이 실제로는 0.710과 

4.57 이하임을 나타냄. b는 최대자기회귀근과 반감기간의 95% 신뢰구간 하한과 중앙값-편의수정 

추정치가 제시된 수치 이하임을 나타냄. 예를 들어, CPI변화율의 경우에는 최대자기회귀근과 반

감기간의 추정치가 0.710과 7.98 이하이고 95% 신뢰구간의 하한도 0.710과  7.98 이하임을 나타

냄. 이와 같이 일부 자료에 대하여 추정량의 상한만 제시한 이유는 각주 17)의 설명을 참조할 것. 

충격효과의 반감기간에서 +∞는 각 자료의 표본 길이에 해당하는 시간이 흘러도 충격의 효과가 절

반 이하로 줄어들지 않음을 나타냄.

략 3~5년 사이로 추정되는 것으로 알려져 있다(Rogoff, 1996).
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최대자기회귀근

(largest root)

자기회귀계수합

(sum of coefficients)

반감기간

(half-life)

명목GDPb 0.710 (0.710, 0.802) 0.703 (0.528, 0.815) 5.86 (5.86, 8.61)

실질GDP 0.872 (0.770, 0.998) 0.774 (0.574, 0.891) 3.07 (1.70, +∞)

1인당 실질GDP 0.843 (0.733, 0.960) 0.638 (0.368, 0.806) 4.42 (2.60, 17.1)

실질민간소비지출
b 0.710 (0.710, 0.829) 0.592 (0.419, 0.724) 2.39 (2.39, 4.06)

실질총고정자본형성 0.838 (0.728, 0.956) 0.655 (0.380, 0.821) 10.05 (5.97, 36.7)

재고투자
b 0.710 (0.710, 0.789) -0.235 (-0.76, 0.203) 2.39 (2.39, 3.29)

산업생산지수
c 0.710 (0.710, 0.710) 0.529 (0.361, 0.674) 6.32 (6.32, 6.32)

CPI
a 0.711 (0.710, 0.850) 0.616 (0.419, 0.754) 2.40 (2.39, 4.62)

CPI변화율
c 0.710 (0.710, 0.710) 0.158 (-0.12, 0.410) 4.64 (4.64, 4.64)

취업자수
a 0.797 (0.710, 0.921) 0.576 (0.315, 0.749) 3.42 (2.39, 8.79)

실업률 0.845 (0.736, 0.961) 0.737 (0.529, 0.862) 5.96 (3.50, 23.8)

M2 0.849 (0.741, 0.965) 0.846 (0.727, 0.919) 7.97 (4.64, 34.4)

화폐유통속도
a 0.785 (0.710, 0.911) 0.684 (0.476, 0.811) 3.23 (2.39, 7.81)

제조업가동률
a 0.587 (0.582, 0.786) 0.341 (0.017, 0.582) 3.42 (3.39, 6.62)

주당평균노동시간
a 0.617 (0.582, 0.811) 0.266 (-0.13, 0.555) 1.81 (1.66, 3.66)

노동생산성
a 0.627 (0.582, 0.819) -0.648 (-1.50, -0.05) 1.86 (1.66, 3.82)

시간당실질임금
a 0.657 (0.582, 0.844) 0.308 (-0.10, 0.613) 4.70 (3.87, 10.3)

명목환율(원/달러)
b 0.582 (0.582, 0.654) 0.517 (0.303, 0.677) 1.66 (1.66, 2.00)

명목환율(원/엔) 0.842 (0.701, 1.010) 0.824 (0.652, 0.925) 6.23 (3.29, +∞)

실질환율(원/달러)
a 0.645 (0.582, 0.834) 0.359 (0.043, 0.603) 1.95 (1.66, 4.18)

실질환율(원/엔) 0.798 (0.646, 0.964) 0.773 (0.573, 0.885) 6.01 (3.43, 34.1)

실질이자율
c 0.397 (0.397, 0.397) -0.008 (-0.259, 0.255) 1.14 (1.14, 1.14)

종합주가지수
b 0.563 (0.563, 0.738) 0.604 (0.411, 0.755) 4.32 (4.32, 7.19)

주택가격지수
a 0.569 (0.433, 0.817) 0.043 (-0.54, 0.452) 1.61 (1.22, 3.79)

<표 7> 지속성 측정 결과 2: 구조변화를 고려한 경우

주: c는 최대자기회귀근과 반감기간의 95% 신뢰구간 하한과 상한, 중앙값-편의수정 추정치 모두가 

제시된 수치 이하임을 나타냄. 예를 들어, 산업생산지수의 경우에는 최대자기회귀근과 반감기간

의 추정치는 0.710, 6.32 이하이고 95% 신뢰구간의 상한과 하한 모두 0.710과 6.32 이하임을 나

타냄. 나머지 설명은 <표 6>의 주와 동일함.

하지만, <표 6>의 결과는 구조변화를 감안하지 못하여 과대 추정된 것일 가능성

이 매우 높다. 이러한 예상은 <표 7>에서 제시되는 또 다른 분석결과를 통해 뒷받

침된다. <표 7>은 최대 두 번의 구조변화를 허용하는 K-CS 모형의 추정결과를 이

용하여 확정적 추세로부터의 이탈부분을 구한 후, 이를 대상으로 지속성의 크기를 

측정한 결과를 보여준다19). 이를 보면, 앞서의 결론과는 상반되게 경제충격의 누

19) K-CS 모형에서와 같이 잔차제곱합(SSR)을 이용한 구조변화 시점 추정량은 오차항의 정상성 
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적효과가 그다지 크지 않고 충격발생 후 경제변수들이 추세로 복귀하는 속도 또한 

상당히 빠른 것으로 나타나고 있다.

우선 최대자기회귀근 를 보면, 중앙값-편의수정 추정치의 크기가 모든 자료에

서 0.9 이하로 낮아졌고, 95% 신뢰구간에 1을 포함하는 경우도 원/엔 실질환율 하

나 뿐인 것으로 나타났다. 이는 구조변화를 고려하지 않았을 때의 22개와 대조되는 

결과이다. 자기회귀계수합  역시 0.9를 넘는 경우가 없었다. 충격효과의 반감기

간도 상당히 짧아져서 10분기(2.5년)를 넘는 경우는 실질총고정자본형성 하나밖에 

없는 것으로 나타났다. 원/달러 실질환율과 원/엔 실질환율도 충격발생 후 각각 2

분기(반년)와 6분기(1.5년)가 지나면 충격의 효과가 절반 이하로 감소하는 것으로 

나타났다. 참고로, 달러와 주요국 통화 간의 실질환율을 분석한 Hegwood and 

Papell(1998) 역시 기간별 가변수를 이용하면 충격효과의 반감기간이 1～2년 사이

로 추정된다는 실증결과를 제시한 바 있다.

Ⅵ. 결  론

본 연구에서는 한국의 분기별 거시경제 자료를 대상으로 단위근의 여부와 지속성

의 크기를 분석하였다. 특히, 한국 경제가 그동안 여러 번의 중요한 구조적 변화를 

겪었다는 점을 고려하여 확정적 추세의 구조변화가 단위근 검정과 지속성 측정에 

미치는 영향을 중점적으로 검토하였다.

우선, 단위근 검정과 정상성 검정을 병행 실시하는 가운데 두 검정 모두에서 최

대 두 번의 구조변화를 허용한 결과 기존에 알려진 것과는 다르게 단위근 시계열로 

확정할 만한 자료의 수가 그리 많지 않은 것으로 나타났다. 대신, 대부분의 자료는 

분절-추세 정상 시계열이거나 단위근과 정상성 중 어떤 한 가지 특성을 뚜렷이 나

타내지 않는 시계열일 가능성이 높은 것으로 나타났다. 한편, 실업률과 실질이자

율, 원/달러 실질환율은 분절-추세 정상 시계열에 가까운 것으로 확인됐는데, 본 

여부와 무관하게 실제 구조변화 시점의 일치추정량이 되는 것으로 알려져 있다(Perron and 

Zhu, 2005). 반면, ZA-LP 검정에서와 같이 의 t-값을 이용한 구조변화 시점 추정량은 일

치성(consistency)이 보장되지 않는다(Vogelsang and Perron, 1998). 따라서 단위근 특성

을 검정하는 것이 분석의 목적일 때는 ZA-LP와 같은 접근법도 문제가 없지만, 아래에서와 같

이 구조변화의 시점 자체를 추정하는 것이 중요할 때는 K-CS의 방법을 이용하는 것이 바람직

하다고 할 수 있다.
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논문에서는 이러한 새로운 발견이 실업률에 대한 구조주의적 관점, 실질이자율에 

대한 피셔가설과 소비기반 자산가격결정이론, 실질환율에 대한 準-TPPP 가설을 

뒷받침한다는 해석을 제시하였다.

다음으로, 본 연구에서는 구조변화의 가능성을 고려하면서 지속성의 구체적인 크

기를 측정하였다. 이를 위해 최소자승추정량의 하향편의를 수정한 최대자기회귀근

과 자기회귀계수합, 충격효과의 반감기간을 이용하였다. 분석 결과, 구조변화를 고

려하지 않으면 지속성의 크기가 매우 크게 측정되지만, 구조변화를 고려하면 대부

분의 경제충격은 누적효과가 크지 않고 충격발생 후 경제변수들이 추세로 복귀하는 

속도 또한 빠른 것으로 나타났다.

Andrews(1993)는 최소자승추정량의 하향편의(downward bias) 문제와 중앙값-

편의 수정 방법의 중요성을 강조하면서 다음과 같이 설명하였다. “[실질환율의 1차 

자기회귀계수에 대한] 모든 결과에서 중앙값-편의 수정 추정치가 최소자승추정치

를 상회하는 정도는 0.017에서 0.022 사이이다. 이와 같은 크기의 차이는 비록 절

대적인 기준에서는 작은 것이지만 시계열의 지속성에 대한 함의 면에서는 큰 것이

다(pp.159).” 우리는 본 연구의 실증결과를 바탕으로 다음과 같은 점을 강조하고자 

한다: 경제의 구조적 변화를 고려하지 않아서 발생하는 자기회귀계수 추정량의 ‘상

향편의(upward bias)’는 절대적인 기준에서도 크기 때문에 시계열의 지속성에 대한 

함의는 하향편의의 가능성이 제기하는 것보다 훨씬 더 크다고 할 수 있다.

마지막으로 본 연구의 한계와 앞으로의 연구방향을 제시하면 다음과 같다. 첫째, 

본 연구에서는 구조변화를 고려한 단위근 검정과 정상성 검정을 함께 수행하여 한

국 거시경제 자료의 단위근 특성에 대한 종합적인 결론을 도출하였다. 하지만, 이

는 결국 각각의 검정 결과를 비교하여 결론을 이끌어 내는 간접적인 방법일 뿐이

고, 두 접근법 간에 구조변화의 시점과 횟수, 최종모형 등이 일치하지 않는 문제를 

극복할 수 없었다. 익명의 심사자 또한 이와 같은 한계를 지적하며 ZA-LP 검정과 

K-CS 검정에서 추정된 구조변화 시점을 상호교차하여 분석결과의 강건성을 검토해 

볼 것을 제안하였다. 하지만 그와 같은 방법도 두 접근법 간에 최종모형이 일치하

고 상호교차 분석을 위해 필요한 점근분포가 알려져 있을 경우에만 적용이 가능하

기 때문에 본고에서는 부득이 심사자의 의견을 반영할 수 없었다. 필자들은 현재 

동일한 구조변화 시점과 최종모형 하에서 단위근 가설과 정상성 가설을 결합확정검

정(joint confirmation test)하는 방법을 후속연구로 진행하고 있다.
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둘째, 본 연구에서 다루지 못한 구조변화의 유형들을 고려하면 분석결과가 어떻

게 달라지는지를 검토할 필요가 있다. 지속성 변화 검정(Harvey et al., 2006), 분

산의 구조변화를 고려한 단위근 검정(Kim et al., 2002), 점진적으로 진행되는 비

선형 구조변화를 고려한 단위근 검정(Becker et al., 2006) 등이 좋은 예라고 생각

된다.

셋째, 본 연구에서는 개별 변수들의 통계적 특성에 초점을 두었다. 본 연구의 실

증결과를 바탕으로 거시경제 변수들 간의 관계를 재검토하려는 시도가 이어지기를 

기대한다.
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주기 개시시점 종료시점 표본수 자료출처

명목GDP 분기 1970:1Q 2005:4Q 144 한국은행

실질GDP 분기 〃 〃 〃 한국은행

1인당 실질GDP 분기 〃 〃 〃 =실질GDP/15세이상인구1)

실질민간소비지출 분기 〃 〃 〃 한국은행

실질총고정자본형성 분기 〃 〃 〃 한국은행

재고투자 분기 〃 〃 〃 한국은행2)

산업생산지수 분기 〃 〃 〃 통계청

CPI 분기 〃 〃 〃 한국은행

CPI 변화율 분기 〃 〃 〃 CPI의 로그차분 변화율

취업자수 분기 〃 〃 〃 통계청

실업률 분기 〃 〃 〃 통계청

M2 분기 〃 〃 〃 한국은행

화폐유통속도 분기 〃 〃 〃 =명목GDP/M2

제조업가동률 분기 1980:1Q 〃 104 통계청

주당평균노동시간 분기 〃 〃 〃 통계청

노동생산성 분기 〃 〃 〃 =실질GDP/총노동시간3)

시간당실질임금 분기 〃 〃 〃 =월평균실질임금/월평균노동시간4)

명목환율(원/달러) 분기 〃 〃 〃 한국은행

명목환율(원/엔) 분기 〃 〃 〃 한국은행

실질환율(원/달러) 분기 〃 〃 〃 =원/달러명목환율*미국CPI/한국CPI5)

실질환율(원/엔) 분기 〃 〃 〃 =엔/달러명목환율*일본CPI/한국CPI6)

실질이자율 분기 1987:1Q 〃 76 =회사채수익률-CPI 변화율7)

종합주가지수 분기 1981:1Q 〃 100 한국증권선물거래소

주택가격지수 분기 1986:1Q 〃 80 국민은행

<부  록>

<표 A-1> 이용 자료

주: 1) 15세 이상인구는 통계청, ｢경제활동인구조사｣에서 구함. 2) 재고투자/실질GDP의 비율을 나타

냄. 3) 총노동시간=취업자수*분기평균노동시간. 분기평균노동시간은 주당평균노동시간을 이용

해 구함. 4) 월평균임금총액(=정액급여+초과근무수당+특별급여)과 월평균노동시간(=정상근무

시간+초과근무시간)은 노동부, ｢매월노동통계조사｣에서 구함. 월평균실질임금은 월평균임금총

액을 CPI로 나누어 계산함. 5) 미국CPI는 IMF, International Financial Statistics에서 구함. 

6) 일본CPI는 IMF, International Financial Statistics에서 구함. 7) 회사채수익률은 장외 3년, 

AA- 등급을 기준으로 함.
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Structural Breaks and Shock Persistence in the Korean 

Macroeconomic Time Series

Ha-Hyun Jo*․Sun-Oong Hwang**

Abstract20)

  This paper investigates the effects of structural breaks on unit root tests and 

the measures of shock persistence using the Korean quarterly time series data. 

In addition to the standard unit root and stationarity test for the no-break case, 

we implement several recent unit root and stationarity tests allowing for up to 

two structural breaks. We find that a lot of Korean macroeconomic time series 

are characterized as broken-trend stationary. The dates of structural breaks in 

most cases point to the 1997 financial crisis. When the structural breaks are 

incorporated, we also find that the measured persistence falls dramatically for 

most of the series.
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