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주택연 의 세   미래 노후 빈곤 완화 효과1)

The Effect of the Home Pension on Current and Future Poverty Reduction of the Old

김성아(한국보건사회연구원)

이 연구는 주택연금의 점진적인 확대가 현세대 노인의 빈곤과 함께 노후를 준비하는 중년의 노후 빈곤

에 미치는 효과를 분석하여 한국의 높은 노인 빈곤율을 완화하는 효과를 실증분석한다. 한국복지패널 원

자료를 분석하여, 주택연금 가입률 시나리오별 현세대 노인의 빈곤 및 불평등 완화 효과와 현 중년의 미

래 노후 빈곤 및 불평등 위험 완화 효과를 추정하였다. 분석 결과, 현행 1% 정도의 주택연금 가입률을 확

대할 경우 현세대 및 미래 노후 빈곤과 불평등을 점진적으로 완화하였다. 다만, 가입률을 전면적으로 확대

하면 자산 불평등이 소득 불평등에 전이되어 현세대 및 미래 노후 불평등이 심화되는 것으로 나타났다. 

이러한 결과를 바탕으로 공적 노후소득보장정책으로서 주택이 있지만 소득이 부족한 고령층을 표적집단으

로 하여 제도를 점진적으로 확대할 필요를 확인하였다. 경제활동기에 자산을 축적하고 노후에 자산을 활

용하는 자산기반 복지체계와 공적연금을 중심으로 하는 다층 노후소득보장체계 속에서 주택연금의 미래지

향적 정책 방안을 제안하였다.

Ⅰ. 서론

2019년 기준, 균등화 처분가능 중위소득은 연간 2,875만 원으로 중위소득의 50% 기준 상대빈곤선은 약 

120만 원이다(통계청 보도자료, 2020.12.17., p.38).2) 2018년 국민연금 수령액은 1인당 평균 41만 원이고(최

현수 외, 2020, p.254), 2019년 4월부터 인상된 기초연금 최고액은 30만 원으로(보건복지부 보도참고자료, 

2019.4.1.) 두 제도의 수령액을 합해도 빈곤선에 미치지 못한다. 1963년에 군인연금, 1973년에 사립학교교

직원연금과 국민연금을 각각 법제화하고, 2008년에 기초노령연금, 2014년에 기초연금을 도입하는 등 노후

소득보장제도를 확대해왔고, 퇴직(연)금과 개인연금 등을 포함해 다층 노후소득보장체계를 구축해왔다. 공

적이전과 직역연금을 포함한 다층 노후소득보장체계에 의한 소득은 한국 노인이 누리는 전체 소득의 25%

에 불과하다(OECD, 2019).

우리나라의 국내총생산(Gross Domestic Product, GDP)은 2020년 기준 세계 10위 수준에 이르렀다(IMF, 

2020.10.). 그리고 한국의 기대수명은 OECD 가입국 중에서 세 번째로 길다(OECD, 2019, p.173). 하지만 

노인 빈곤율이 가장 높아 노인 10명 중 4명 정도가 빈곤하고(OECD, 2019, p.187), 65세 이상 노인 인구 

가구소득에서 근로소득의 비중이 OECD 가입국 중 멕시코에 이어 두 번째로 높다(OECD, 2019, p.185). 그

래서 은퇴 후에도 일하는 노인의 비중이 높다(OECD, 2019, p.177). 다시 말하면, 한국의 노인은 은퇴 이후

에 여전히 소득을 벌기 위해 경제활동을 하면서도 빈곤한 상태에서 긴 노년기를 보내고 있다. 결국 40%

가 넘는 높은 노인 빈곤율은 한국의 다층 노후소득보장체계가 적절히 기능하지 못하고 있다는 사실을 방

1) 이 논문은 한국보건사회연구원 수시과제 연구보고서 「주택연금의 노후 빈곤 완화 효과」의 내용을 보완한 것임.

2) (2,875만 원/12개월)×50%≒119.8만 원
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증한다. 선제적인 정책 대응이 없다면 이러한 추세가 미래에도 유지될 것으로 보인다(최현수, 여유진, 김

태완, 임완섭, 오미애, 황남희, ... 김솔휘, 2016).

이러한 맥락에서 중장기적으로 다층 노후소득보장체계의 기능을 강화하기 위한 보조적 노후소득원으로 

경제활동기에 축적한 자산을 활용하는 주택연금의 중장기적 소득보장 효과를 검증할 필요가 있다. 주택연

금의 공식 제도명은 주택담보노후연금으로, 『한국주택금융공사법』 제2조(정의)에 따라 “주택 소유자가 

주택에 저당권을 설정하고 금융기관으로부터 대통령령으로 정하는 연금”을 뜻한다. 주택연금은 농지연금 

등과 함께 자산을 유동화하여 노후소득원으로 활용하는 자산활용 제도로, 은퇴 이후 사망할 때까지 주거 

안정성과 노후소득을 동시에 담보하며, 다층 소득보장체계의 최상층에 위치한다. 주택연금은 노인 빈곤율

을 약 11%포인트 감소시키는 효과가 있는 것으로 추정된다(최경진, 2021, p.20). 하지만 제도가 도입된 지 

10년 이상 지났지만 현재 약 6만 가구가 주택연금을 이용하고 있어 주택을 소유한 60대 이상 가구주 가구

의 실질적인 이용률은 1% 정도로 매우 낮은 편이다. 이 시점에서 장기적인 관점에서 제도의 실효성을 재

검토할 필요가 있다.3)

선행연구는 예산의 제약 범위 내에서 이루어지는 지원금 수준 결정 방식이나 주택연금의 수요 및 실태

를 분석하고(고제헌, 2015a; 안세륭, 2016), 현세대 노인의 소비 진작 효과나 빈곤율을 완화하는 소득보장 

효과를 분석했다(백혜연, 김정주, 장인수, 2018; 백인걸, 최경진, 2019) 중장기적으로 주택연금 활성화를 견

인하기 위해 현세대뿐 아니라 미래 세대를 고려한 이론적 합리성과 실증 근거가 필요한 시점이다.

이 연구의 목적은 생애주기 가설에 기반을 두면서 다층 노후소득보장체계의 최상위층에 위치하는 주택

연금의 현세대 및 중년의 노후 빈곤 완화 효과를 추정하여 보조적 노후소득원으로서 주택연금제도의 장기

적인 실효성을 담보할 수 있는 실증적인 근거를 마련하는 데에 있다. 특히 주택연금의 노후 빈곤 완화 효

과를 검증하는 대상자를 미래 노인 집단인 중년으로 확장한다는 점에서 다른 연구와 차이점이 있다. 

연구의 목적을 달성하기 위해 2장에서는 생애주기 가설과 주택연금의 기능, 국내 주택연금의 정책 효과, 

그리고 주택연금의 잠재수요 존재를 확인한다. 3장에서는 현세대 노인뿐 아니라 미래 세대 노인의 노후 

빈곤 완화 효과를 실증분석하기 위한 분석모형과 분석자료를 소개한다. 4장에서는 주택연금의 노후 빈곤 

완화 효과에 대한 실증분석 결과를 제시한다. 마지막으로 5장에서 이 연구의 분석 결과를 바탕으로 결론

과 함의를 도출한다. 

Ⅱ. 이론  배경  황

1. 생애주기 가설과 주택연 의 기능

1985년 노벨경제학상 수상자인 모딜리아니는 프리드만의 항상소득 가설(Permanent Income 

Hypothesis)과 유사한 맥락에서 생애주기 가설(Life Cycle Hypothesis)을 발전시키면서 자산 유동화를 통

해 노후소득원을 마련하는 자산기반 복지의 이론적 타당성을 마련했다. 항상소득 가설에 따르면

(Friedman, 1957) 소비자는 경상소득, 혹은 벌어들일 것으로 기대되는 항상소득의 수준을 초과하지 않는 

범위에서 항상소비(permanent consumption) 규모를 선택하고 생애 전 과정에 걸쳐 그 수준이 고르다. 항

상소비 수준은 항상소득과 이자율, 소득과 자산의 비율, 그리고 자산 대비 소득 수준에 대한 개인의 선호

3) 2019년 통계청 주택소유통계 결과(통계청, 2020.11.17.), 전체 주택을 소유한 가구는 11,456천 가구로 전체 일반 가구 중 56.3%

임. 가구주 연령대가 70대인 가구의 70.0%(1,464천 가구), 60대인 가구의 68.2%(2,408천 가구), 50대인 가구의 63.4%(3,046천 가구)

가 주택을 소유하고 있음.
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에 따라 결정된다. 비경상소득, 혹은 일시적으로 발생한 임시소득이 있더라도 항상소득에 영향을 미칠 정

도의 규모가 아니라면 기존의 소비 수준을 유지한다.

모딜리아니의 생애주기 가설은(Modigliani and Brumberg, 1954; Ando and Modigliani, 1963) 항상소득 

가설에서 다루는 생애 전 기간의 소득과 소비 수준을 고려하면서 저축과 자산의 축적 및 활용을 논의의 

범위로 끌어들인다. 출생 이후 개인소득이 부재한 상황에서 생존과 성장을 위해 소비하고, 취업부터 은퇴

까지 소득활동을 지속하되, 중년기에 소득 최고점을 기록하고, 사망할 때까지 항상소비 수준을 유지하며 

지출하는 것을 가정한다. 이에 따르면 〔그림 1〕과 같이 경제활동기에는 소득이 항상소비 수준을 초과하

여 양의 순 경제력 가치, 즉 의 저축이 발생하여 금융자산이나 실물자산을 축적한다. 아동기와 노년기 

등 경제활동기 이외의 시기에는 지출해야 하는 항상소비 수준이 소득을 초과하므로 저축을 현금으로 유

동화하여 음의 순 경제력 가치를 만들어낸다(   ). 그래서 개인이 경제활동기의 소득활동을 통해 

축적한 저축, 즉 자산을 전 생애 기간에 전부 소비하게 되는 것이다(       ). Jappelli (1999) 

등 다수의 실증분석을 통해 현실성이 입증된 이 가설은 경제활동기 동안 발생하는 양의 경제력 순 가치

()로 축적한 자산을 은퇴 이후 근로소득이 감소하여 항상소비 수준이 총소득을 초과하는 노후의 실질 

소득원()으로 활용하는 자산기반 복지(Asset-based Welfare)의 이론적 근거가 된다(Deaton, 2005).

〔그림 1〕 모딜리아니의 생애주기 가설의 개념

시간

사망취업출생

소득, 소비
소비

S
1

소득

자료: 저자 작성.

이 이론을 실제 데이터에 적용한 결과, 은퇴 이후 자산을 완전히 소비하기보다 일부는 후세대를 위한 

상속분(bequest)으로 남겨두는 행태가 확인되기도 하지만, 노후소득원으로 축적한 자산을 활용하는 행태 

또한 비교적 강건하게 확인된다(Modigliani, 1986, 김성아, 이태진, 최준영, 2021, pp.69-78). 그렇다면 노후 

지출 수준을 유지하기 위해 확보해야 하는 소득 수준은 전 생애 기간에 누린 항상소비 수준과 함께 경제

활동기에 축적한 자산에서 상속분을 감한 수준에서 선택된다. 다시 말하면, 실질적으로 경제활동기에 축적

하는 자산()은 은퇴 이후에도 지출 수준을 유지하기 위해 노후소득 혹은 음의 자산()과 후세대를 위

한 상속분()의 합이다. 이 기간에 자신의 소득 수준 범위 내에서 노후소득()과 상속분()을 고려해 축

적할 자산을 선택하고 소비 수준을 결정하여 소득과 소비의 차액을 저축()하게 된다.

     ⇔     
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하지만 현실에서는 이와 같은 합리적인 행태가 적확하게 드러나지 않는다. Shefrin and Thaler(1988)는 

행동학적 생애주기 가설로 그 이유를 설명한다. 경제활동기의 소비 수준은 항상소비 수준을 유지하되 은

퇴 이후 노후를 준비하는 자산을 축적하기 위하여 소득에 비해 낮은 수준에서 현재 소득과 현재 자산, 

그리고 미래 소득의 함수로 결정된다. 하지만 이 함수를 처리하는 과정에서 미래 노후를 위해 현재 지출

을 인내하는 자기 통제, 장기적인 저축 혹은 자산 축적보다 직접적인 소득을 선호하는 심리적 회계, 그

리고 자산을 인식하는 방식에 의한 프레이밍 등 심리적 기제가 작동하여 개인이 비합리적인 선택을 할 

수 있다는 것이다. 은퇴 이후 그동안 적립한 연금을 활용하는 시점에 평균적인 기대여명이 증가하고 자

신의 기대수명이 불확실한 상황에서도 매월 지급받아 여생 동안 누리는 연금보다 일시금을 선호하는 ‘연

금퍼즐(Annuitization Puzzle)’이 이런 맥락과 닿아 있다(Benartzi, Previtero, and Thaler, 2011).

이상의 내용을 종합하면 생애주기 가설에 따라 개인은 경제활동기에 벌어들이는 소득 수준의 범위에서 

지출 수준을 결정한다. 그 초과분을 금융 및 실물자산으로 축적하여 은퇴 후 노후소득을 마련함으로써 생

애 전 과정에 걸쳐 항상소비 수준을 유지한다. 경제활동기에 축적하는 자산의 양과 노후에 활용하는 자산

의 양은 후세대를 위한 상속분이나 심리적 기제에 의해 영향을 받는다.

여유진(2017, p.276)은 “직접적으로 개인과 가족의 소득을 보장함으로써 빈곤과 안정의 위험에 대응하는 

전략”으로서의 소득기반 복지와 비교하여 자산기반 복지를 “저축과 자산의 축적을 지원하고 개인과 가족

은 이를 활용하여 소득을 창출함으로써 복지 증진을 도모하도록 하는 전략”으로 정의하였다. 즉, 자산기반 

복지는 개인이 생애주기 전반에 걸쳐 자산을 축적하고 소득의 형태로 유동화함으로써 자립적인 삶의 궤적

이 실현되게 하는 일련의 복지체제로, 자산을 형성하는 프로그램과 자산을 활용하는 프로그램을 포함한다. 

이 연구는 경제활동기에 축적한 자산을 노후소득원으로 활용하는 유동화 프로그램인 주택연금과 그 정책 

효과에 주목한다.

다음 〔그림 2〕는 주택의 실물자산을 활용하는 제도인 주택연금을 포함하는 우리나라의 다층 노후소

득보장체계이다. 이 체계는 Holzman and Hinz(2005, p.10)의 세계은행 보고서에서 제시된 다층 노후소득

보장체계를 한국적 맥락에 맞게 확대, 적용한 것이다(강성호, 2017, p.25). 소득 기준에 따라 빈곤층과 저소

득층을 대상으로 신청에 따라 지원하는 공공부조제도와 기초연금을 0층으로 한다. 근로자의 의무가입과 

일반 국민의 임의가입에 의한 공적연금제도인 국민연금과 특수직역연금이 1층에 위치한다. 사적연금인 근

로자와 자영자를 대상으로 하는 퇴직연금 프로그램이 2층에, 개인연금이 3층에 자리한다. 비연금제도인 은

퇴 이후 지속하는 경제활동으로 얻은 근로․사업소득이나 재산소득, 사적이전 소득이 4층에, 그리고 자산

을 유동화하는 주택연금과 농지연금이 최상층인 5층에 자리한다.

현재 우리나라 노후소득보장제도는 다층으로 설계되어 있으나, 주로 의무가입에 의한 (0)1~2층에 대한 

논의가 중심이 되고, 중산층 이상을 주요 대상으로 하며, 개인이 자유로운 의지로 가입 여부를 선택하는 

3~5층에 대한 논의나 검토는 충분하다고 보기 어렵다. 또한 사회경제적 지위에 의해 지원하거나 가입을 

의무화하는 0~1층의 공적 제도는 노후소득의 적절성뿐 아니라 사각지대 축소를 통한 대상자 포괄성 확보

가 주된 이슈일 수 있는 반면, 개인의 선택에 따라 자신의 자산을 활용하는 3~5층의 개별 제도의 실효성

을 담보하기 위해서는 개인 행태에 대한 접근이 필요하다.
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〔그림 2〕 우리나라의 다층 노후소득보장체계  황
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의한 

권리성 

지원

저소득층

빈곤층공공부조 0층 기초생활보장 (빈곤층 지원)

소득원 대상 근로자 자영자
기타

(비경활)
공무원 등

가입
기제

소득기준에

의한 

대상 구분

주: 가입 기제와 소득 기준에 의한 대상 구분의 점선은 개별 요소가 복합적으로 작용할 수 있음을 의미함. 볼드체는 이 연구에서 

주목하는 주택연금과 관련된 요소임. 제도별 현황과 기준 시점은 괄호 안에 표시하였음. 출처는 다음과 같음. 

(기초연금) 사회보장위원회 사회보장통계 ‘성별 기초(노령)연금과 기초연금의 수급자 현황(2008~2018)(수급자 

수)’(https://www.ssc.go.kr/stats/infoStats/stats010100_view.do?indicator_id=443&listFile=stats010200&chartId=2198에서 2021.3.31. 

인출); (국민연금) 국민연금공단. (2020년 7월). 국민연금 2019년 통계연보. p.2; (특수직역연금) 국회예산정책처. (2020년 7월 15일). 

4대 공적연금 장기재정전망. p.15. 및 별정우체국연금관리단 홈페이지(https://www.popa.or.kr/popa/popaMmi에서 2021.3.29. 인

출); (퇴직연금) 통계청. (2020.12.24.). 2019년 퇴직연금통계 결과. p.31.; (IRP) 금융감독원 통합연금포털 연금통계 ‘퇴직연

금’(https://100lifeplan.fss.or.kr/board/pensionStat4.do에서 2021.3.31. 인출); (개인연금) 금융감독원 통합연금포털 연금통계 ‘개인

연금’(https://100lifeplan.fss.or.kr/board/pensionStat3.do에서 2021.3.31. 인출); (농지연금) 농림축산식품부 홈페이지

(https://www.mafra.go.kr/mafra/1333/subview.do에서 2021.3.31. 인출); (주택연금) 주택금융연구원 주택금융통계시스템 통계DB 

간편통계 ‘주택연금 보증잔액 현황’(https://www.hf.go.kr/research/portal/stat/easyStatPage.do에서 2021.3.31. 인출)

자료: 강성호, (2017). 국민·퇴직·개인·주택연금 소득대체율 추정과 노후소득보장체계 충당방안, 예산정책연구, 6(2), pp.20~53의 25

쪽 그림을 토대로 현황과 요소를 수정, 보완함.

다층 노후소득보장체계의 최상층에 위치하며 이 연구에서 주목하는 주택연금은 자산을 소득으로 직접 

유동화하여 은퇴 이후 사망할 때까지 주거 안정성과 노후소득을 동시에 담보한다. Merton and Lai(2016, 

p.2)는 주택을 소유하는 것이 일하는 중산층 가정이 경제활동기에 자산을 축적하는 주된 방법이므로, 은퇴 

이후 활용할 수 있는 최적의 자산인 주택을 노후소득으로 유동화하는 주택연금 제도의 사회경제적 효용을 

높게 평가했다.

이런 맥락에서 안세륭(2016)은 경제활동기에 저축한 금융자산과 사회보장급여로 은퇴 이후 노후 소비를 

영위할 뿐 아니라 주택연금 제도를 통해 주택의 실물자산을 노후소득원으로 활용하는 등 생애 전 과정에 

자산을 배분함으로써 개인의 효용을 높이는 방안을 구체화하였다. 강성호(2017, p.38, p.45)는 2015년 가계

금융복지조사 자료를 분석하여 국민연금과 퇴직연금, 개인연금의 실현소득대체율, 즉 은퇴 전 근로소득 혹

은 사업소득 대비 실현된 노후소득의 비율을 각각 23.3%, 3.2%, 0.7%로 추정하고, 주택연금은 최소 1.15% 

및 최대 100%의 가입률에 따라 0.1%부터 27.4%로 추정하여 우리나라 다층 노후소득보장체계의 실태를 분

석하였다.

주택연금은 자산을 보조적인 노후소득원으로 활용하는 제도로, 가입 여부는 개인의 선택으로 결정된다. 

Brown(2001)은 합리적인 개인은 확실성 등가부(Certainty Equivalent Wealth, CEW)에 원칙에 따라 자산, 

특히 주택을 현금으로 유동화하는 정책 기제를 선택하는 것으로 가정하였다. 확실성 등가(Certainty 



8 2021년 한국복지패널 학술대회

Equivalent)는 불확실하지만 높은 확률로 예측할 수 있는 자산을 활용해 미래 은퇴 이후 필요한 소비 수

준을 충당할 수준의 대가로, 이 기대치에 따라 공적연금 이외 개인연금 및 주택 유동화 활용 여부를 선택

하는 것이다. 프레이밍 등 심리적 기제에 의하여 은퇴 이후 필요한 소비 수준을 예측하지 못하는 경우, 다

층 노후소득보장체계를 통한 적정 노후소득을 확보하기보다 개인연금 혹은 주택연금 가입을 선택하지 않

고 일시금 수령을 선택하는 연금퍼즐 현상이 나타나는 것으로 보았다(Brown, Kling, Mullainathan, and 

Wrobel, 2008). 

그런데도 주택연금은 노후소득과 안정적인 주거 확보라는 두 마리 토끼를 잡는 효과를 가진다는 점에

서 유용하다고 평가받는다. Venti and Wise(1991)는 고령기에 주거를 이동하는 것은 이사에 쓰이는 금전

적 비용뿐 아니라 익숙한 이웃과 환경에서 멀어지는 심리적 비용을 지불하는 행위라는 점에서 노후소득과 

주거 안정성을 확보하는 주택연금이 이론적으로 유용하다고 보았다.

하지만 같은 연구(Venti and Wise, 1991)에서 1969년에 58~63세인 가구주 가구를 대상으로 1979년까지 

2년 주기로 추적조사한 미국 은퇴사 조사(Retirement History Survey)를 분석하여, 고령자들이 주택연금을 

이용하기보다 주택을 매매한 차액으로 규모를 줄이거나 질이 낮은 주택으로 이사하는 실태를 확인했다. 

그 배경으로 실질적으로 은퇴나 배우자의 사망을 경험한 고령자가 집의 규모를 줄이는 방식의 이사를 선

택하기 때문에 자산 유동화의 유인이 낮거나 보조적인 노후소득원이 필요한 저소득 노인이 보유한 주택 

자산의 가치가 높지 않아 제도를 이용할 유인이 적을 수 있다고 보았다. 그리고 사망 직전까지도 주택자

산을 소진하지 않고 질이 낮은 주택이라도 보유해서 불확실한 미래에 예상하지 못한 금전적 지출에 대비

할 필요나 후세대를 위한 상속 동기에 따라 주택연금 제도를 이용하지 않을 수 있다.

2. 주택연 의 정책 효과

국내 선행연구에서 확인된 주택연금의 정책 효과는 크게 고령층의 생활 안정 및 소비 진작 효과와 빈

곤 완화 효과로 구분할 수 있다. 첫째, 다수의 선행연구에서 주택연금이 은퇴한 고령자의 소득 확보 수단

으로서, 생활을 안정시키고 소비 감축을 방지함으로써 소비 진작 효과를 나타내는 것으로 확인되었다. 마

승렬(2011)은 외생변수를 이용해 주택연금 및 농지연금을 매월 지급받는 경우와 일시금으로 즉시연금을 

받는 경우를 시뮬레이션하여 비교했다. 분석 결과, 수익자의 수익비를 즉시연금은 0.9723, 주택연금은 

1.1126, 농지연금은 1.1979로 추정했다. 수익비가 1.0을 초과할 확률, 즉 주택 및 농지의 현재 가치 대비 지

급받는 총금액이 높을 확률을 즉시연금은 8.83%, 주택연금은 73.18%, 농지연금은 100%로 추정했다(마승

렬, 2011, p.21). 반면, 공급자의 수익비를 즉시연금 1.0285, 주택연금 1.0234, 농지연금 0.9087로 추정했다

(마승렬, 2011, p.23). 수익비가 1.0을 초과할 확률은 즉시연금 91.17%, 주택연금 78.63%, 농지연금 0.00%로 

추정했다(마승렬, 2011, p.24). 결국 공급자 입장에서는 농지연금이 가장 불리하고, 주택연금, 즉시연금의 

순서로 유리하며, 수익자 입장에서는 농지연금이 가장 유리하고, 주택연금, 즉시연금의 순서로 불리한 것

으로 확인하였다.

여윤경(2013)은 Brown(2001)의 확실성 등가부(AEW) 모형을 활용해 주택연금의 재무적 가치를 추정했

다. 주택연금의 소비효용, 즉 생활자금만을 고려할 경우, 순자산을 자가 연금화하는 전략이 유리할 수 있

으나, 금융자산이 부족하면 주택연금에 일찍 가입하는 것이 유리하고, 주택을 처분한 이후 발생하는 주거

비용을 고려하면 주택연금 가입 후 자가에 안정적으로 거주하는 선택이 유리한 것으로 나타났다.

함상문과 고성수(2013)는 외생변수를 이용해 주택을 매각하고 차액을 투자하여 노후소득을 확보하는 것

과 주택연금 수급을 비교, 시뮬레이션했다. 분석 결과 주택연금을 수급하는 경우 전자에 비해 노후 생활비 
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부족액이 적은 것으로 나타났는데, 이는 노후에 소비 여력을 확보할 수 있다는 것을 의미한다. 그리고 주

택연금을 이용할 경우, 노후 주거 안정성이 확보되어 이에 대한 비재무적 가치에 대해서도 평가해야 한다

고 주장했다.

고제헌(2015b)이 2012~2014년 주택연금 수요실태조사 자료를 분석한 결과, 근로 및 사업소득의 소비성

향 계수는 0.68인 데에 반해, 주택연금 월지급금의 한계소비성향은 0.80으로 추정되었다. 즉, 주택연금 월 

지급급으로 10만 원을 받는다면 그중에서 8만 원을 소비하는 반면, 근로 및 사업소득으로 10만 원을 번다

면 그중에서 6만 8,000원을 소비하고 나머지는 저축이나 자산 축적에 활용하는 것이다(고제헌, 2015b, 

p.17).

강성호(2017)는 2015년 가계금융복지조사 자료를 분석하여 다층 노후소득보장체계의 필요소득대체율(=

필요 노후소득/은퇴 전 근로 혹은 사업소득) 대비 실질소득대체율(=실현된 노후소득/은퇴 전 근로 혹은 

사업소득)을 추정하였다. 분석 결과 국민연금, 퇴직연금, 개인연금의 필요소득대체율은 전체 68.2~95.6%로 

추정하였고, 국민연금의 실현소득대체율은 23.3%, 퇴직연금은 3.2%, 개인연금은 0.7%로 총합 27.2%에 불

과한 것으로 나타났다. 한편, 저소득층의 총 실현소득대체율이 54.4%(국민연금 52.1%)로 중산층 30.4%(국

민연금 27.1%), 고소득층 21.5%(국민연금 17.0%)에 비해 높게 나타나 소득 수준별로 누진적인 소득 대체 

효과를 보였다(강성호, 2017, p.38).

가입률을 1.15%, 30%, 50%, 100%로 가정하여 주택연금의 실현소득대체율을 추정하면, 각각 0.1%, 7.3%, 

12.9%, 27.4%로 나타나 국민연금, 퇴직연금, 개인연금에 가입했다고 가정한 다층 노후소득보장의 사각지대

를 완화하는 데에 기여할 수 있을 것으로 확인되었다(강성호, 2017, p.45). 특히, 주택연금 가입률을 100%

로 가정할 경우, 저소득층의 실현소득대체율은 37.3%, 중산층은 15.4%, 고소득층은 15.8%로 나타나 주택연

금 가입이 저소득층의 노후소득원 확보에 유리한 것으로 확인되었다.

최경진, 성주호, 성기환(2019)은 외생변수를 이용해 생활 안정과 유산, 거주 안정 가치를 시뮬레이션했

다. 주택가액이 높고 고연령 가입자일수록 생활 안정, 즉 월지급금과 유산의 현재 가치가 높고, 거주 안정

의 현재 가치는 저연령 가입자일수록 높은 것으로 확인되었다.

백인걸, 최경진(2019)이 2016~2018년 주택연금 수요실태조사 자료를 분석한 결과, 주택연금의 소득대체

율이 70%로 공적연금 31%의 2배 이상인 것으로 나타났다. 소득분위별로 1분위는 55%(공적연금 35%), 2분

위는 65%(31%), 3분위는 69%(30%), 4분위는 74%(31%), 5분위는 89%(27%)로 나타나 소득분위가 높아질수

록 주택연금의 소득대체율이 높다. 노후소득 원천별 한계소비성향을 분석한 결과, 공적연금의 한계소비성

향은 0.755인 반면 주택연금은 0.958로 주택연금 가입이 고령 가구의 소비 진작에 기여하는 것으로 확인되

었다. 이 모형에 근로소득을 추가하면 근로소득의 한계소비성향이 0.642이고 공적연금은 0.802로 감소하는 

반면, 주택연금은 1.146으로 오히려 증가하였다. 즉, 근로소득이나 공적연금의 수령액은 소비로 이어지기보

다 저축이나 금융자산 투자로 이어질 가능성이 높은 반면, 주택연금 월 지급금월지급금은 전액 소비하고 

추가 소비로 이어질 가능성이 높다.

둘째, 다수의 문헌에 따르면 주택연금을 활용하여 잠재적 빈곤 노인의 노후소득을 보충함으로써 노인 

빈곤을 완화할 수 있다. 김안나(2007)가 2006년 가계자산조사를 분석한 결과를 보면, 주택연금 가입이 노

인가구의 소득 상승 및 빈곤 감소에 긍정적인 영향을 미치는 것으로 확인되었다. 특히, 가구주 연령이 75

세 이상이거나 주택가격이 최소 1억 원 이상일 때 빈곤 감소 효과가 뚜렷하게 나타났다. 

이진경(2014)은 주택금융공사에서 공시하는 가입연령 및 주택가격별 주택연금 월지급금 예시를 활용하

여 2013년 가계금융복지조사 자료를 분석했다. 이에 따라 중위 처분가능소득 50% 기준 상대빈곤율을 

11.91%, 최저생계비 100% 기준 절대빈곤율을 13.67% 감소시키는 것으로 추정하였다. 그리고 처분가능소득 
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대비 소득대체율은 주택가격이 높을수록 높게 나타났다.

김홍대, 최진, 진창하(2014)는 주택금융공사 홈페이지에서 제공하는 실질주택자산 가치 대비 주택연금 

수령 가능액을 산출하여 2001~2008년 한국노동패널을 분석하였다. 이에 따라 60세 이상 고령자 가구의 중

위소득 50% 기준 상대빈곤율을 30.69%에서 27.96%로, 주택연금 가입 가능 가구의 상대빈곤율을 36.22%에

서 33.33%로 감소시키는 것으로 추정하였다(김홍대 외, 2014, p.73). 지니계수로 측정하는 불평등은 60세 

이상 고령자 가구의 지니계수를 0.517에서 0.443로, 주택연금 가입 가능 가구의 지니계수를 0.492에서 

0.479로 감소시키는 것으로 추정하였다(김홍대 외, 2014, p.73).

강성호, 류건식(2016)은 2015년 가계금융복지조사를 분석하였다. 주택연금 가입을 고려하면 60세 이상 

고령자의 평균 소득대체율은 23.9%, 실질소득대체율은 15.2%로 추정되었다. 1분위 48.1%, 2분위 28.2%, 3

분위 22.1%, 4분위 18.4%, 5분위 12.3% 등 소득계층별로 저소득층의 소득대체율이 높아(강성호, 류건식, 

2016, p.7), 장기적으로 불평등 해소에 기여할 것으로 평가하였다.

백혜연 외(2018)는 주택연금 가입률을 1%, 50%, 70%, 100%로 가정하여 2016년 한국노동패널 자료를 분

석하였다. 분석 결과, 중위 경상소득 60% 미만 경제적 취약계층 비율이 각각 32.2%, 25.7%, 22.1%, 16.4%

로 감소할 것으로 추정하였다(백혜연 외, 2018, p.62). 중도 인출 한도를 50%로, 주택연금 가입률을 1%, 

50%, 70%, 100%로 각각 가정하면, 월지급금이 다소 감소하여 경제적 취약계층 비율은 각각 32.2%, 27.3%, 

24.9%, 20.9%로 추정되었다(백혜연 외, 2018, p.62).

3. 주택연 의 잠재수요

2020년 가계금융복지조사 원자료를 활용하여 가구주 5세 단위 연령집단별 거주주택을 보유한 가구의 

현황을 분석한 결과이다. 20~24세 가구주 가구의 6.9%가 거주주택을 보유하였다. 주택담보대출을 포함한 

신용부채가 증가하기 시작한 30~34세 가구주 가구의 거주주택 보유율이 30.9%로, 25~29세 가구주 가구의 

10.2%에 비해 현저히 높아졌다. 주택담보대출을 포함한 신용부채가 가장 높은 35~39세 가구주 가구에서는 

50% 이상이 거주주택을 보유하는 것으로 나타났다. 거주주택 보유율은 가구주의 연령이 높아질수록 점차 

증가하고, 〔그림 2-3〕에서 살펴본 것과 같이, 실물자산을 포함한 총자산 수준이 가장 높은 70~74세 집단

에서 거주주택을 보유한 비율이 72.3%로 높다.

〔그림 3〕 가구주 5세 단  연령집단별 거주주택 보유 가구 황
(단위: 가구, %)

주: 가구 가중치를 적용함. 거주주택이 있는 경우는 거주주택 실물자산액이 있는 경우로 정의함.

자료: 통계청, 2020년 가계금융복지조사(가구) 원자료를 저자가 분석함.
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이 연구에서 주목하는 제도인 우리나라의 공적 노후소득보장제도로서 주택연금은 자산, 특히 주택은 있

지만 소득이 부족한(Asset/house–rich and income/cash-poor) 고령층을 주요 표적 집단으로 한다. 

〈표 1〉은 2020년 가계금융복지조사 원자료를 이용해 빈곤과 거주주택 보유 현황을 교차분석한 결과이

다. 거주주택이 있는 가구는 전체의 60.9%이고 거주주택이 없는 가구는 39.1%이다. 한편, 상대빈곤율의 개

념에서 빈곤한 가구는 23.7%이고 빈곤하지 않은 가구는 76.3%이다. 교차분석 결과, 주택연금의 표적 집단

인 빈곤하지만 거주주택이 있는 가구는 전체 가구의 11.6%로 확인되었다.

〈표 1〉 빈곤 여부별 거주주택 보유 가구 황
(단위: %)

구분 거주주택 있음 거주주택 없음 전체

비빈곤 49.3 27.0 76.3

빈곤 11.6 12.1 23.7

전체 60.9 39.1 100.0

주: 가구 가중치를 적용함. 거주주택이 있는 경우는 거주주택 실물자산액이 있는 경우로 정의함. 빈곤은 가구원 수의 루트값으로 

균등화한 처분가능소득 중위소득 50% 미만인 경우로 정의함.

자료: 통계청, 2020년 가계금융복지조사(가구) 원자료를 저자가 분석함.

〔그림 4〕는 〈표 1〉을 통해 확인한 주택연금의 표적 집단, 즉 빈곤하지만 거주주택을 보유하고 있는 

가구의 가주구 연령집단별 분포를 도식화하여 보여준다. 표적 집단은 60~64세 가구주 가구의 8.6%, 65~69

세 가구주 가구의 14.5%로 가구주 연령이 높을수록 비중이 높아져서 75세 이상 가구주 가구 중 주택연금

의 표적 집단은 36% 이상 수준을 유지한다.

55세 이상 가구주 가구가 약 1,000만 가구로 추정되고4), 55세 이상 가구주 가구의 약 60% 이상이 거주

주택을 보유하고 있는 것으로 보인다. 하지만 제3장 제3절에서 검토한 것과 같이 2020년 현재 약 6만 

6,000가구가 주택연금을 이용하고 있으므로 55세 이상 거주주택이 있는 가구 중 약 1% 정도가 주택연금

에 가입하고 있는 것으로 추정할 수 있다. 그렇다면, 〔그림 4〕에서 확인한 것처럼 60세 이상 가구주 가

구에서 거주주택이 있지만 빈곤한 가구의 유의미한 존재는 주택을 고려한 소득보장, 즉 주택연금의 잠재

수요로 볼 수 있다.

〔그림 4〕 가구주 5세 단  연령집단별 빈곤 여부  거주주택 보유 여부별 가구 분포
(단위: %)

주: 가구 가중치를 적용함. 거주주택이 있는 경우는 거주주택 실물자산액이 있는 경우로 정의함. 빈곤은 가구원 수의 루트값으로 

균등화한 처분가능소득 중위소득 50% 미만인 경우로 정의함.

자료: 통계청, 2020년 가계금융복지조사(가구) 원자료를 저자가 분석함.

4) 김성아, 이태진, 최준영 (2021, pp.151-153)
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〈표 2〉는 가구주가 은퇴한 가구의 가구주 연령집단별 생활비 재원의 응답 결과를 보여준다. 주택연금

의 대상 연령인 55세 이상 가구주 가구에 주목하면, 사적이전으로 생활비를 마련한다는 응답은 점차 감소

하고, 공적연금의 응답률은 65~69세 가구주 가구의 44.1%까지 증가하다가 점차 감소한다. 금융자산을 이

용한다는 응답률은 55~59세에서 16.4%로 가장 높다. 공적이전은 45~49세 가구주 가구에서 79.0%로 이상

치를 보이고, 이후 연령이 높아질수록 점차 감소해 60~64세 가구주 가구에서 11.5%까지 내려갔다가 다시 

증가해 85세 이상 가구주 가구에서 55.8%가 된다. 임대수입은 70대 가구에서 10% 이상으로 높은 수준을 

보인다.

이 연구에서 주목하는 주택연금을 포함한 자산 유동화 기제를 이용한다는 응답은 전체의 0.8%에 불과

하다. 60~64세 가구에서 0.2%, 70~74세 가구주 가구에서 0.8%가 이 방법을 활용하고 있다. 75~79세 가구

주 가구, 80~84세 가구주 가구, 85세 이상 가구주에서 각각 1.4%, 1.7%, 1.4%로 나타나 가구주 연령이 높

아지면 비로소 자산 유동화 기제를 활용하지만, 절대적인 규모가 〈표 1〉과 〔그림 4〕에서 확인한 잠재

수요에 비해 작다. 결국, 주택연금을 확대할 수 있는 잠재수요가 존재한다고 볼 수 있다.

〈표 2〉 가구주 5세 단  연령집단별 은퇴 가구주 가구의 생활비 재원 분포
(단위: %)

구분 사적이전 공적연금 금융자산 공적이전 자산 유동화 임대수입 빌린 돈 기타 전체

35~39 100.0 0.0 0.0 0.0 0.0 0.0 0.0 0.0 100.0

40~44 0.0 0.0 41.9 40.6 0.0 17.5 0.0 0.0 100.0

45~49 14.6 6.4 0.0 79.0 0.0 0.0 0.0 0.0 100.0

50~54 21.9 24.0 1.8 51.7 0.0 0.7 0.0 0.0 100.0

55~59 34.8 18.1 16.4 26.3 0.0 3.0 0.0 1.5 100.0

60~64 31.2 39.7 7.4 11.5 0.2 7.2 1.3 1.4 100.0

65~69 20.0 44.1 6.0 20.0 0.0 9.8 0.0 0.2 100.0

70~74 19.0 42.5 3.2 24.1 0.8 10.3 0.1 0.0 100.0

75~79 19.7 31.1 4.0 33.3 1.4 10.2 0.1 0.1 100.0

80~84 21.9 26.3 3.0 38.3 1.7 8.4 0.0 0.4 100.0

85+ 16.2 18.7 1.1 55.8 1.4 6.0 0.0 0.8 100.0

전체 22.1 34.0 4.8 29.1 0.8 8.6 0.2 0.4 100.0

주: 개인 가중치를 적용함. 가구주가 은퇴한 3,790가구의 응답임. 가계금융복지조사 조사표에서 사적이전은 ‘가족의 수입, 자녀, 친

지 등의 용돈’으로, 공적연금은 ‘국민연금, 공무원연금 등 공적연금’으로, 금융자산은 ‘개인 저축액 또는 사적연금(이자, 배당금 포

함))’으로, 공적이전은 ‘공적 수혜금(기초생활보장수급금, 기초연금 등)’으로, 자산 유동화는 ‘연금형 부채(농지연금, 주택연금 등)’로 

분류함. 이 연구에서 주목하는 주택연금이 포함된 ‘자산 유동화’의 응답값을 볼드체로 표시함.

자료: 통계청, 2020년 가계금융복지조사(가구) 원자료를 저자가 분석함.

Ⅲ. 분석모형과 분석자료

1. 분석모형

은퇴 이후에 일정한 지출 수준을 유지하기 위한 노후소득의 재무 목표치는 최저선부터 적정선으로 설

정할 수 있다. 노후에도 빈곤하지 않은 상태를 최소한의 목표로 설정한다면, 최저선은 빈곤선이 된다. 서

론에서 살펴본 것처럼 2019년 기준 중위소득의 50% 기준 상대빈곤선은 약 120만 원 정도이다(통계청 보

도자료, 2020.12.17., p.38).5). 2020년 가계금융복지조사 원자료를 분석한 결과, 가구주가 미은퇴한 가구에서 

인식하는 가구주와 배우자의 적정한 노후 가구 생활비는 월평균 293.5만 원 정도이다.6) 같은 자료에서 가

5) (균등화 처분가능 중위소득 2,875만 원/12개월)×50%≒119.8만 원

6) 1만 8,064가구 중 가구주가 미은퇴한 1만 4,274가구를 대상으로 가계금융복지조사 원자료에서 제공하는 가중치를 적용하여 산
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구주가 미은퇴한 가구의 처분가능소득이 월평균 448만 5,000원이므로 적정 노후 생활비의 은퇴 전 소득 

대체율은 65.4% 정도이다. 

여기에서는 우리나라 노인 10명 중 약 4명이 빈곤하여 OECD 가입국 중 노인 빈곤율이 가장 높다는 시

급성을 고려하여, 최저선, 즉 빈곤선을 노후소득 재무 목표치로 설정하여 주택연금의 효과를 분석한다. 빈

곤선은 절대빈곤선과 상대빈곤선으로 구분할 수 있다. 절대빈곤선은 국민기초생활보장제도 생계급여 선정

기준을 참고하여 중위소득 30%로 정의한다. 상대빈곤선은 국제비교에서 주로 중위소득 50% 기준을 쓰지

만, 여기에서는 중위소득 40%, 50%, 60%의 빈곤선을 활용한다. 네 가지 네 가지 빈곤선과 주택연금의 노

후 빈곤 완화 효과를 다음의 수식을 활용해 분석한다. 여기에서 는 주택연금 가입을 고려하지 않은 

균등화 가구 처분가능소득 기준 빈곤율이다. 빈곤율은 전체 인구 중 균등화 가구 처분가능소득이 빈곤선 

미만인 가구에 속한 인구의 비율이다. 
는 주택연금 가입을 고려한 빈곤율이다. 이 장에서는 65세 이

상 노인 인구의 빈곤율을 주 지표로 활용하되, 전체 인구 빈곤율을 보조지표로 검토한다. 주택연금 가입률

이 1% 내외로 추정되므로, 여기에서는 수요자가 직접 주택연금 가입을 선택하는 제도의 점진적 확대를 

가정하여 가입률을 1%, 3%, 10%, 30%, 50%, 100%로 설정한다.






×7)

또 다른 보조지표로 다음의 수식을 활용해 지니계수로 측정하는 불평등에 대한 주택연금의 효과를 추

가 분석한다. 앞선 수식과 동일하게, 는 주택연금 가입을 고려하지 않은 균등화 가구 처분가능소득 

기준 지니계수로 측정한 불평등 수준이다. 는 가입률 시나리오별 주택연금 가입을 고려한 지니계수

이다. 와 를 비교하여 그 차이를 불평등 완화 효과로 정의한다.



 
×

분석을 수행하기 위해서는 각 가구에서 보유한 주택의 가치와 주택연금 제도의 계리모형을 고려하여 

월지급금을 시뮬레이션해야 한다. 선행연구에서 사용한 방법은 네 가지로 분류할 수 있다. 첫째, 함상문, 

고성수(2013), 최경진 외(2019)는 외생변수를 활용하여 월지급금을 시뮬레이션하였다. 둘째, 여윤경(2013), 

김홍대 외(2014), 이진경(2014)은 가구주의 연령과 주택 가치를 집단으로 구분하여 한국주택금융공사 홈페

이지에서 제공하는 월지급금 테이블 수치를 할당하여 월지급금을 시뮬레이션하였다. 셋째, 김안나(2007), 

강성호, 류건식(2016), 강성호(2017), 백혜연 외(2018)는 가계금융복지조사와 노동패널 등 마이크로데이터 

원자료에서 제공하는 가구 특성을 활용해 월지급금을 시뮬레이션하였다. 넷째, 고제헌(2015b), 백인걸, 최

경진(2019)은 한국주택금융공사에서 매년 실시하는 주택연금 수요실태조사 응답 자료를 이용하였다.

외생변수를 활용하는 방식은 거시적인 관점에서 제도의 효과를 분석하는 데에 효과적일 수 있지만, 가

구 단위의 빈곤 여부를 분석하는 데에는 적절하지 않다. 한국주택금융공사에서 제공하는 월지급금 테이블

은 가구주 연령 및 주택 가치가 연속변수임에도 범주화화여 처리하므로 정보를 누락할 수 있다. 주택연금 

수요실태조사의 응답은 자료의 정확성을 담보할 수 있지만, 원자료에 대한 접근이 제한되어 있을뿐더러 

출한 평균값이다.

7) Mitchell, D. (1991). Income transfers in ten welfare states. Avebury.
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가입률 시나리오를 가정하기에 적절하지 않다. 따라서 여기에서는 한국복지패널의 마이크로데이터를 이용

하여 가구 특성을 고려한 주택연금 월지급금을 시뮬레이션한다.

마승렬(2011, pp.12~13)과 함상문, 고성수(2013, pp.12~13)가 활용한 주택연금 월지급금 시뮬레이션을 

위한 계리모형은 다음 수식과 같다.

    
  

  


 
 × 



 
  

 

 
max    × 

 

여기서 는 기대보험료의 현가이고, 은 기대손해액의 현가이다. 은 시점   에서의 

초기보험료이고, 는 연령 인 가입자의 기대여명까지 남겨진 기간이다. 는 기 초에서의 월보험

료(      ×)이고, 는 월지급금(보험료)이다. 은 보험료율이고, 는 시점 

기 말에서의 대출잔액이다.8) 는 연령 인 가입자의 대출이  세까지 생존할 확률이고,  는 연령 

 세까지의 조기 사망률이다. 는 기대이율이고,  는 시점 에서의 주택가치(   ×  )이다. 

는 주택가격상승률이다.

상기 산식에 따른 월지급금 수준은 다음과 같이 표현할 수 있다(마승렬, 2011, p.13; 함상문, 고성수, 

2013, pp.13~14).

 



  

   


 






는 여기에서 주택연금의 월지금급이고, 는 주택연금의 순대출한도액(총대출한도액-초기보험료

(= )이다.

최경진(2021, p.13)에 따르면 현 제도에 의한 계리모형에서 주택연금의 월지급금은 가입자가 납입할 보

증료 총액으로 장래 대위변제손실액이 모두 충당하도록 보증료 수입현가와 대위변제 손실현가가 같아지는 

수지상등 지점에서 결정한다. 상세한 수식은 다음과 같다.


  



   

  
 

  



 
  

여기서 는 가입경과월수(연보증료가 지급되는 매기의 말)이고, 는 보증신청인과 배우자의 연령 중 낮

은 연령인 자가 완전생명표에서 최고 연령이 되는 년도 말까지의 잔여월수이다. 는 월 단위 연금산정 이

자율이고,   는 수입의 기대, 즉 기대보증료이다.   는 손실의 기대, 즉 보증채무이행 

기대손실금액이다.

이 연구에서는 최경진(2021, p.13)의 모형을 따르되, 월지급금 시뮬레이션을 위한 가정을 다음과 같이 

설정한다. 제도와 관련해서는 일반 주택연금 형태는 종신지급 정액형을 가정한다. 뒤에서 설명하겠지만,- 

8) 
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주 분석자료로 활용하는 제14차 한국복지패널에서 거주주택의 가격은 현시가 기준으로 조사하기 때문에 

국토교통부 공시가격 현실화율을 반영하여 공시지가를 계산한다.9) 한국복지패널 거주주택 유형 분류(한국

보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 2020a, p.13)와 「주택법 시행령」(대통령령 제31468호, 

2021.2.19., 일부개정) 제2조(단독주택의 종류와 범위) 및 제3조(공동주택의 종류와 범위)에 의한 별표1에 

의하여, 단독주택은 일반단독주택, 다가구용 단독주택과 점포주택 등 복합용도주택, 비거주용 건물 내 주

택, 비닐하우스 등 임시가건물 등을 포함하고, 공동주택은 다세대주택, 연립주택, 일반아파트, 영구임대아

파트, 오피스텔, 국민임대아파트를 포함하는 것으로 정의한다. 통계청 (완전)생명표에 의한 2018년 기준 1

세별 기대여명을 활용하고, 초기보증료율은 주택연금 제도에서 활용하고 있는 현 주택가격의 1.5%로 설정

한다.10) 주택가격상승률과 연금산정이자율은 각각 2019년 주택연금 제도에서 가정하는 2.1%와 5.18%로 설

정한다(최경진 외, 2019, p.8).

주택연금 제도에서는 가구주 혹은 배우자 중 1명 이상 55세 이상이어야 가입할 수 있도록 설정하고 

있다. 여기에서는 가구주 혹은 배우자 중 1명 이상이 법정 은퇴연령인 60세 이상인 경우, 보충적 노후소

득원으로서 주택연금을 가입하는 것으로 가정하였다. 같은 논리로 보충적 노후소득원으로서 주택연금 제

도 자체의 효과를 분석하기 위해 여기에서는 현 제도에서 제한하고 있는 가입 주택가격 상한선(공시지가 

9억 원)을 고려하지 않았다.11) 

2. 분석자료

이 장에서 주택연금의 현세대 노인 및 중년의 노후 빈곤 완화 효과를 추정하기 위한 주 분석자료는 제

14차 한국복지패널 원자료(2018년)이다. 코호트를 활용해 중년의 미래 노후 빈곤 위험 완화 효과를 추정하

는 제3절에서는 제4차 한국복지패널 원자료(2008년 기준)를 추가 활용한다.12)

한국복지패널은 2005~2018년 기준 전국 가구 단위 패널자료로, 한국보건사회연구원에서 조사를 수행한

다. 1차 조사 당시 섬이나 특수시설 조사구를 제외한 2005년 인구센서스 조사구의 90%를 조사 모집단으

로 했다. 2018년 기준 조사에서는 전국에 거주하는 가구를 목표 모집단으로 설정했다(한국보건사회연구원, 

서울대학교 사회복지연구소, 2020b, p.7). 연령 등 개인․가구 특성, 상세 소득, 상세 자산, 공적이전 정보

를 조사했고, 저소득층을 과대표집하여 빈곤 연구에 적합하다(한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연

구소, 2020b, p.8).

〈표 3〉은 차수별 한국복지패널의 응답자 규모를 연령집단별로 구분한 것이다. 1차 조사에서 7,072가

구를 조사하였고, 가구원 단위의 유효표본은 총 1만 8,856명이다. 초기 응답자 패널이 사망이나 거부 등의 

이유로 자연 유실되면서 7차 조사(2011년 기준)에서는 1,800가구를 신규 표본으로 추가하였고, 이 중에서 

1,477가구의 조사를 완료하였다. 제14차 조사(2018년 기준)에서는 제7차 조사에서 추가된 신규 표본을 포

함해 총 6,331가구 1만 4,418명을 조사하였다. 제14차 자료를 기준으로 제7차 조사에서 추가된 신규 표본

을 포함한 전체 표본은 통합표본으로, 신규 표본을 제외한 표본은 원표본으로 지칭한다(한국보건사회연구

원, 서울대학교 사회복지연구소, 2020b, pp.4~6).

9) 2019년 기준 단독주택 51.8%, 공동주택 68.1%(국토교통부, 2020.11.3. p.2)

10) 한국주택금융공사 주택연금 소개 웹페이지(https://www.hf.go.kr/hf/sub03/sub01_02_03.do#/contents-title에서 2021.3.22. 검색)

11) 가입 주택가격 상한선을 고려한 분석 결과는 김성아, 이태진, 최준영(2021, pp.163-165에서 제시한다.

12) 제15차 한국복지패널 자료를 이용할 수 있지만, 이 자료는 코로나19 확산이 본격화된 2020년에 2019년 기준 소득을 회상하여 

조사된 자료로서 여기에서는 중년의 미래 노후 빈곤 및 불평등 위험 완화 효과에 대한 강건성 검증을 위해 활용한다. 
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〈표 3〉 2005~2018년 한국복지패  연령집단별 응답자 규모
(단위: 명)

연령

집단

1차 2차 3차 4차 5차 6차 7차 8차 9차 10차 11차 12차 13차 14차
전체

2005 2006 2007 2008 2009 2010 2011 2012 2013 2014 2015 2016 2017 2018

49세 이하
12,093 10,901 10,203 9,871 9,330 8,547 10,232 9,712 9,064 8,694 8,211 7,791 7,398 7,019 129,066

50~54세
993 977 895 933 920 917 1,173 1,169 1,119 1,091 1,006 943 895 885 13,916

55~59세
1,049 935 857 813 791 775 1,082 1,029 1,027 1,011 1,009 992 985 957 13,312

60~64세
1,196 1,082 969 886 870 843 1,113 1,043 989 948 925 955 914 924 13,657

65~74세
2,416 2,387 2,394 2,408 2,324 2,166 2,977 2,862 2,670 2,498 2,341 2,192 2,029 1,905 33,569

75세 이상
1,109 1,196 1,295 1,344 1,390 1,448 2,045 2,169 2,265 2,422 2,497 2,549 2,702 2,728 27,159

전체 18,856 17,478 16,613 16,255 15,625 14,696 18,622 17,984 17,134 16,664 15,989 15,422 14,923 14,418 230,679

주: 1차 조사는 2005년을 기준으로 2006년에 조사되었음. 표에 제시된 연도는 차수별 조사의 기준연도임. 회색 및 붉은 색 선으로 

표시한 집단은 이 장의 제3절에서 활용하는 코호트 집단임.

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제1~14차 한국복지패널(머지) 원자료를 저자가 분석함.

3. 주택연  월지  시뮬 이션

여기에서는 제14차 한국복지패널 마이크로데이터의 통합표본을 이용해 주택연금 월지급금을 다음과 같

이 시뮬레이션하였다. 분석자료에서 거주주택의 유효값이 있는 표본은 5,470가구로 86.4%이다. 〈표 4〉는 

시가로 조사된 주택가격을 공시지가로 변환한 결과의 기초통계량으로 평균값은 1억 2,600만 원 정도, 중위

값은 8,200만 원 정도로 나타났다. 이 중에서 주택연금 가입 상한액 기준인 9억 원 이상 고가 주택은 19가

구로 거주주택이 있는 가구 중 0.3%이다.

〈표 4〉 2018년 거주주택 가격(공시지가 기 ) 기 통계량
(단위: 가구, 만 원)

구분 유효표본 평균 중위값 최솟값 최댓값

거주주택 가격 5,470 12,613 8,172 3.405 155,400

주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 포함하는 6,331가구의 통합표본 중에서 거주주택 가격이 있는 5,470가구의 결과임.

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제14차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.

〔그림 5〕 2018년 거주주택 가격 도 분포
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주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 포함하는 통합표본 중에서 거주주택 가격이 있는 5,470가구의 결과임.

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제14차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.
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가입률 시나리오를 가정하여 통계패키지(STATA)에서 난수를 생성해 주택연금 가입 여부를 무작위로 

할당하였다. 집단 배치로 생길 수 있는 우연의 효과를 배제하기 위해서 무작위 할당을 100번 반복하여 평

균값을 활용했다. 〈표 5〉는 2018년 기준 연간 균등화 처분가능소득에 주택연금 가입률 시나리오별 주택

연금 월지급금을 할당한 결과이다. 주택가격 상한액을 고려하지 않은 경우, 주택연금 가입률 시나리오별 

월지급금을 합산한 가구의 처분가능소득이 주택가격 상한액을 고려했을 때에 비해 다소 높다. 고가주택의 

가치를 월지급금으로 유동화한 영향으로 보인다.

〈표 5〉 주택연  가입률 시나리오별 월지  시뮬 이션 결과
(단위: 만 원/연)

구분
+주택연금 월지급금

주택가격 상한액 미고려 주택가격 상한액 고려

2018년 균등화 가구 처분가능소득 3,330.7 3,330.7

 +주택연금 가입률 1% 3,332.8 3,332.7

 +주택연금 가입률 5% 3,341.5 3,340.6

 +주택연금 가입률 10% 3,352.3 3,349.9

 +주택연금 가입률 30% 3,395.5 3,388.7

 +주택연금 가입률 50% 3,438.2 3,426.9

 +주택연금 가입률 100% 3,545.8 3,525.2

주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 포함하는 통합표본 대상임. 가구 가중치에 가구원 수를 곱한 개인 가중치를 적용함. 

가입률은 통계패키지(STATA)에서 난수를 생성해 가입 여부를 무작위 할당하여 가정하되, 이 과정을 100번 반복한 평균을 활용함.

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제14차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.

Ⅳ. 분석결과

1. 세  노인의 빈곤 불평등 완화 효과

〈표 6〉은 가입률 시나리오별 주택연금의 65세 이상 노인 빈곤율 완화 효과를 보여준다. 중위소득 

30% 기준 노인 빈곤율은 16.6%로 추정된다. 주택연금 가입률을 1%로 가정하면 노인 빈곤율은 0.06%포인

트 감소한다. 가입률을 5%, 10%, 30%, 50%로 확대하면 노인 빈곤율은 각각 0.17%포인트, 0.38%포인트, 

1.03%포인트, 1.87%포인트 완화된다. 거주주택을 가지고 있는 60세 이상이 모두 주택연금에 가입하여 가

입률이 100%라면 노인 빈곤율은 3.95%포인트 감소하여 노인 빈곤 완화 효과는 23.8%로 추정된다.

빈곤선을 중위소득 40%로 가정하면, 노인 빈곤율은 31.6%로 확인된다. 1%, 5%, 10%, 30%, 50%의 주택

연금 가입률 시나리오에 따라 노인 빈곤율은 각각 0.11%포인트, 0.50%포인트, 0.93%포인트, 2.59%포인트, 

4.12%포인트 감소한다. 가입률이 100%라면 노인 빈곤율은 4.12%포인트 감소하여 노인 빈곤 완화 효과는 

27.4%로 확인된다.

빈곤선을 중위소득 50%로 가정한 노인 빈곤율은 44.2%이다. 1%, 5%, 10%, 30%, 50%의 가입률 시나리

오에 따라 노인 빈곤율은 각각 0.13%포인트, 0.40%포인트, 1.02%포인트, 3.19%포인트, 5.48%포인트 감소한

다. 가입률이 100%면 노인 빈곤율은 11.23%포인트 감소하여 노인 빈곤 완화 효과는 25.4%가 된다.

빈곤선을 중위소득 60%로 가정한 노인 빈곤율은 53.8%이다. 1%, 5%, 10%, 30%, 50%의 가입률 시나리

오에 따라 노인 빈곤율은 각각 0.15%포인트, 0.70%포인트, 1.39포인트, 3.98%포인트, 6.37%포인트 감소한

다. 가입률이 100%면 노인 빈곤율은 12.71%포인트 감소하여 노인 빈곤 완화 효과는 23.6%다.
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〈표 6〉 가입률 시나리오별 주택연 의 노인 빈곤율 완화 효과
(단위: %)

빈곤선

(중위 

균등화 가구 

처분가능소

득)

빈곤율

(A)

주택연금 가입률 시나리오

1% 5% 10% 30% 50% 100%

개선 

빈곤율

완화 

효과

개선 

빈곤율

완화 

효과

개선 

빈곤율

완화 

효과

개선 

빈곤율

완화 

효과

개선 

빈곤율

완화 

효과

개선 

빈곤율

완화 

효과

30% 미만 16.63 16.57 (0.35) 16.46 (1.05) 16.25 (2.31) 15.60 (6.19) 14.76 (11.23) 12.68 (23.76)

40% 미만 31.59 31.48 (0.35) 31.09 (1.57) 30.66 (2.95) 29.00 (8.20) 27.47 (13.05) 22.94 (27.39)

50% 미만 44.19 44.06 (0.29) 43.78 (0.91) 43.17 (2.31) 40.99 (7.23) 38.70 (12.41) 32.96 (25.41)

60% 미만 53.80 53.65 (0.29) 53.10 (1.31) 52.42 (2.58) 49.83 (7.39) 47.43 (11.84) 41.10 (23.62)

주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 포함하는 통합표본 대상임. 가구원 수의 루트값으로 균등화한 처분가능소득 기준임. 

가구 가중치에 가구 내 65세 이상 노인 가구원 수를 곱한 노인 가중치를 적용한 노인 빈곤율임. 가입률은 통계패키지(STATA)에

서 난수를 생성해 가입 여부를 무작위 할당하여 가정하되, 이 과정을 100번 반복한 평균을 활용함. 완화 효과는 빈곤율(A) 대비 

주택연금 가입률 시나리오별 개선 빈곤율(B)과 빈곤율의 차이(B-A)의 비율((B-A)/A×100)임. 소수점 둘째 자리 이하 빈곤율을 활

용하여 완화 효과를 산출하였음. 주택가격 상한액 기준을 고려하지 않음.

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제14차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.

〈표 7〉은 보조지표로서 가입률 시나리오별 주택연금의 전체 인구 빈곤율 완화 효과를 보여준다. 중위

소득 30% 기준 빈곤율은 5.1%로 추정된다. 주택연금 가입률을 1%로 가정하면 빈곤율은 0.01%포인트 감

소한다. 가입률을 5%, 10%, 30%, 50%로 확대하면 빈곤율은 각각 0.04%포인트, 0.08%포인트, 0.22%포인트, 

0.38%포인트 완화된다. 거주주택을 가지고 있는 60세 이상이 모두 주택연금에 가입하여 가입률이 100%라

면 빈곤율은 0.80%포인트 감소하여 빈곤 완화 효과는 15.8%로 추정된다.

빈곤선을 중위소득 40%로 가정하면, 빈곤율은 9.9%로 확인된다. 1%, 5%, 10%, 30%, 50%의 주택연금 

가입률 시나리오에 따라 빈곤율은 각각 0.03%포인트, 0.10%포인트, 0.19%포인트, 0.46%포인트, 0.75%포인

트 감소한다. 가입률이 100%라면 빈곤율은 1.64%포인트 감소하여 빈곤 완화 효과는 16.6%로 확인된다.

빈곤선을 중위소득 50%로 가정한 빈곤율은 15.1%이다. 1%, 5%, 10%, 30%, 50%의 가입률 시나리오에 

따라 빈곤율은 각각 0.03%포인트, 0.08%포인트, 0.18%포인트, 0.58%포인트, 0.89%포인트 감소한다. 가입률

이 100%면 빈곤율은 1.82%포인트 감소하여 빈곤 완화 효과는 12.1%가 된다.

빈곤선을 중위소득 60%로 가정한 빈곤율은 20.1%이다. 1%, 5%, 10%, 30%, 50%의 가입률 시나리오에 

따라 빈곤율은 각각 0.03%포인트, 0.03%포인트, 0.17%포인트, 0.51%포인트, 0.84%포인트 감소한다. 가입률

이 100%면 빈곤율은 1.58%포인트 감소하여 빈곤 완화 효과는 7.9%다.

〈표 7〉 가입률 시나리오별 주택연 의 빈곤율 완화 효과
(단위: %)

빈곤선

(중위 

균등화 가구 

처분가능소

득)

빈곤율

(A)

주택연금 가입률 시나리오

1% 5% 10% 30% 50% 100%

개선 

빈곤율

완화 

효과

개선 

빈곤율

완화 

효과

개선 

빈곤율

완화 

효과

개선 

빈곤율

완화 

효과

개선 

빈곤율

완화 

효과

개선 

빈곤율

완화 

효과

30% 미만 5.09 5.08 (0.26) 5.04 (0.87) 5.01 (1.64) 4.87 (4.28) 4.71 (7.53) 4.29 (15.77)

40% 미만 9.86 9.83 (0.28) 9.76 (1.00) 9.66 (1.97) 9.40 (4.67) 9.11 (7.56) 8.22 (16.62)

50% 미만 15.07 15.03 (0.21) 14.98 (0.55) 14.89 (1.18) 14.49 (3.86) 14.17 (5.92) 13.24 (12.09)

60% 미만 20.11 20.07 (0.17) 20.08 (0.15) 19.94 (0.85) 19.60 (2.53) 19.27 (4.17) 18.53 (7.87)

주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 포함하는 통합표본 대상임. 가구원 수의 루트값으로 균등화한 처분가능소득 기준임. 

가구 가중치에 가구원 수를 곱한 개인 가중치를 적용한 전체 인구 빈곤율임. 가입률은 통계패키지(STATA)에서 난수를 생성해 가

입 여부를 무작위 할당하여 가정하되, 이 과정을 100번 반복한 평균을 활용함. 완화 효과는 빈곤율(A) 대비 주택연금 가입률 시



김성아/주택연금의 현세대 및 미래 노후 빈곤 완화 효과  19

나리오별 개선 빈곤율(B)과 빈곤율의 차이(B-A)의 비율((B-A)/A×100)임. 소수점 둘째 자리 이하 빈곤율을 활용하여 완화 효과를 

산출하였음. 주택가격 상한액 기준을 고려하지 않음.

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제14차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.

여기에서는 〈표 5〉에서 제시한 가입률 시나리오별 월지급금 시뮬레이션 결과를 활용해 주택연금의 

불평등 완화 효과를 추정한다13).

〔그림 6〕은 주택연금 가입률 시나리오별 노인 인구의 지니계수와 전체 인구의 지니계수를 산출하여 

불평등 완화 효과를 추정한 결과이다. 분석 결과, 현재 주택연금 가입률로 추정되는 1%부터 가입률이 높

아질수록, 즉 점진적으로 정책 대상자 규모를 확대할수록 노인 지니계수와 전체 인구 지니계수는 점차 완

화된다. 다만, 가입률 100%까지 지속해서 완화되는 전체 인구 지니계수와는 달리 노인 지니계수는 가입률

이 일정 수준 이상이 되면 악화한다. 이 결과는 주택연금의 전면적 확대가 노인 불평등을 심화시킬 가능

성이 있다고 보기보다, 상대적으로 숨겨져 있지만 소득 불평등에 비해 심각한 문제인 자산 불평등의 문제

가(오민준, 2020) 주택이라는 자산을 소득으로 유동화하는 주택연금을 통해 전이된 것으로 볼 수 있다.

종합하면, 주택연금의 점진적 확대는 현세대 노인과 전체 인구 불평등을 완화한다. 하지만 주택연금의 

전면적 확대는 숨겨진 자산 불평등의 심각성을 전이시켜 현세대 노인 불평등이 오히려 심화할 가능성이 

있다. 하지만 주택연금의 빈곤 완화 효과는 여전히 유효하다. 즉, 주택연금은 중산층 이상 노인의 노후소

득 확보에 효용이 높은 정책이라고 할 수 있다. 단 공적 재원과 행정력을 투입하는 공적 노후소득보장정

책으로서 〈표 1〉에 의한 주택이 있지만 빈곤한 11.6%의 표적 집단을 대상으로 지원하는 방식이 바람직

할 수 있다.

〔그림 6〕 가입률 시나리오별 주택연 의 인구 지니계수 완화 효과

주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 포함하는 통합표본 대상임. 가구원 수의 루트값으로 균등화한 처분가능소득 기준임. 

가구 가중치에 (노인) 가구원 수를 곱한 (노인) 인구 가중치를 적용한 전체 인구의 지니계수임. 가입률은 통계패키지(STATA)에서 

난수를 생성해 가입 여부를 무작위 할당하여 가정하되, 이 과정을 100번 반복한 평균을 활용함. 주택가격 상한액 기준을 고려하

지 않음.

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제14차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.

13) 이를 위해 통계패키지인 STATA의 DASP(Distributive Analysis Stata Package)에서 제공하는 igini 모듈을 사용해서 지니계수

를 산출하였다(정은희, 백승호, 김성아, 2018, p.76)
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2. 년의 노후 빈곤  불평등 완화 효과

가. 주택연 의 년 노후 빈곤  불평등 완화 효과 분석 단계

주택연금이 현세대 노인의 빈곤에 미치는 영향을 분석한 제2절에 이어 이 절에서는 현 중년이 은퇴 후 

경험할 수 있는 노후 빈곤 위험에 대한 주택연금의 완화 효과를 추정하고자 한다. 분석자료에서 2018년 

기준 중년 집단의 미래 노후소득을 추정하기 위해 코호트 개념을 활용한다. 코호트A는 2008년 55세 이상 

중년을 포함한 집단으로, 2018년에 65세 이상 노인이 되는 집단이다. 코호트B는 2018년 기준 55세 이상 

중년을 포함한 집단으로 10년 후인 2028년에 65세 이상 노인이 될 집단이다.

〔그림 7〕 년 노후 빈곤 완화 효과 추정을 한 연도별 코호트 개념

연도

2008 55세 이상

55세 이상 65세 이상
코호트A

코호트B65세 이상

2018

2028

연령대

자료: 저자 작성.

구체적으로 다음과 같이 진행한다. 첫째, 분석자료의 기준연도 기준 2008년 집단(코호트A)의 인구사회학

적 특성이 2018년 기준 균등화 가구 처분가능소득에 미치는 영향을 모형으로 분석하여 미래 소득을 추정

하는 함수를 도출한다. 이 연구에서 주목하는 빈곤율은 전체 인구 대비 가구 소득이 빈곤선에 미치지 못하

는 가구에 속한 인구의 비율로 산출하므로 전체 표본을 활용한다. 이를 위한 모형의 산식은 다음과 같다.

 


    


  


여기에서 




은 코호트A의 2018년 균등화 가구처분소득(




)을 결정하는 2008년 인구사회학적 

특성의 벡터다. Miles(1997)는 영국 가족지출조사(Family Expenditure Survey)를 분석하여 가구소득을 결

정하는 요인으로 가구의 인적 자원과 노동시장 특성, 부가소득의 역할을 강조하였다. 즉, 가구주의 성별, 

가구 내 취업 가구원 수, 직업, 거주지역, 근로소득 이외 투자소득 등을 주요 요인으로 보았다. 여기에서는 

분석자료의 이용가능성을 고려하여 가구의 인적 자원으로서 코호트A의 2008년 가구주 성별, 가구주 연령, 

가구주 교육 수준, 거주지역, 노동시장 특성으로서 가구주 종사상 지위, 가구주를 제외한 가구 내 취업자 

수, 그리고 가구 경제력으로서 순자산, 균등화 가구 처분가능소득을 통제하였다.

〈표 8〉 기초통계량

구분 2008 2018

유효표본(가구) 4,274 4,892 

성별 여성(%) 12.31 17.23

만나이(세) 49.92 54.44

교육 수준 중졸 이하(%) 28.81 22.72

고졸(%) 37.03 33.91

대졸 이상(%) 34.16 43.37
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주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 제외한 원표본 대상임. 가구 가중치에 가구원 수를 곱한 인구 가중치를 적용함. 가구 

처분가능소득은 가구원 수의 루트값으로 균등화함.

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제4차 및 제14차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.

〈표 9〉는 코호트A의 미래 소득 추정 함수를 도출하기 위한 다중회귀분석의 결과이다. 모형은 통계적

으로 유의미하고(F값=63.99), R2로 확인할 수 있는 모형의 설명력은 19.4% 정도이다. 가구주 성별이 여성

인 가구의 미래 소득은 남성인 가구에 비해 126만 8,000원 적다. 가구주 나이가 1세 증가할수록 미래 소득

은 27만 4,000원 감소하고, 가구주 교육 수준이 중졸 이하인 가구에 비해 고졸인 가구의 미래 소득은 395

만 4,000원 대졸 이상인 가구는 755만 7,000원 높다.

〈표 9〉 2018년 균등화 가구 처분가능소득에 한 2008년 인구사회학  특성의 향

주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 제외한 원표본 대상임. 가구 가중치에 가구원 수를 곱한 인구 가중치를 적용함. 오차항의 이

분산성에 강건한 표준오차를 활용함. 

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제4차 및 제14차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.

구분 계수 표준오차 t p>|t|

가구주 성별 여성(남성=0) -126.8 91.73 -1.38 0.167

가구주 만나이 -27.4 3.79 -7.22 0.000

가구주 

교육 수준

중졸 이하(준거집단=0)

고졸 395.4 99.68 3.97 0.000

대졸 이상 755.7 157.33 4.8 0.000

가구주 종사상 

지위

상용직 임금근로자(준거집단=0)

임시일용직 임금근로자 -422.5 156.24 -2.7 0.007

자영자 -195.7 151.75 -1.29 0.197

실업자 -454.0 298.22 -1.52 0.128

비경제활동인구 -571.5 180.26 -3.17 0.002

가구주 외 취업가구원 수 66.7 71.30 0.94 0.350

순자산(총자산-부채)(만 원) 0.004 0.00 2.21 0.027

2008년 균등화 가구처분소득(만 원/연) 0.406 0.11 3.56 0.000

거주지역 서울(준거집단=0)

광역시 11.8 165.06 0.07 0.943

중소도시 60.7 113.52 0.53 0.593

농어촌 -118.3 145.37 -0.81 0.416

도농복합군 33.4 271.85 0.12 0.902

상수 3455.6 313.23 11.03 0.000

유효표본 4,272

F 63.99

p-value 0.000

R2 0.1942

구분 2008 2018

종사상 지위 상용직 임금근로자(%) 38.35 39.35

임시일용직 임금근로자(%) 17.47 19.51

자영자(%) 23.96 19.43

실업자(%) 2.53 1.37

비경제활동인구(%) 17.69 20.35

가구주 외 취업가구원 수(명) 0.74 0.77

순자산(=총자산-부채)(만 원) 23232.52 38323.08

2008년 균등화 가구 처분가능소득(만 원/연) 2227.23

2018년 균등화 가구 처분가능소득(만 원/연) 3371.54

거주지역 서울(%) 19.16 18.83

광역시(%) 25.41 24.06

중소도시(%) 45.83 47.33

농어촌(%) 8.55 8.32

도농복합군(%) 1.05 1.45
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가구주 종사상 지위가 상용직 임금근로자인 가구에 비해 임시․일용직 임금근로자인 가구의 미래 소득

은 422만 5,000원, 자영자인 가구는 195만 7,000원, 실업자인 가구는 454만 원, 비경제활동인구인 가구는 

571만 5,000원 적다. 가구주 외 취업가구원 수가 1명 늘어날수록 미래 소득은 66만 7,000원 증가한다. 총자

산에서 부채를 감한 순자산이 1만 원 증가할수록 40원 증가하고, 연간 균등화 가구처분소득이 1만 원 증

가할수록 미래 소득은 4,000원 증가한다. 거주지역이 서울인 가구에 비해 광역시에 거주하는 가구의 미래 

소득은 11만 8,000원, 중소도시인 가구는 60만 7,000원, 도농복합군인 가구는 33만 4,000원 증가하고, 농어

촌인 가구는 118만 3,000원 감소한다.

둘째, 첫 번째 단계에서 확보한 미래 소득 추정 모형을 활용해 2018년 기준 중년, 즉 코호트B의 2028년 

미래 소득을 산출한다. 단, 자연 사망 등 인구 변화는 고려하지 않았다. 구체적인 산식은 다음과 같다.




  


셋째, 2028년 기준 기대소득에 현재 보유하고 있는 주택에 주택가격상승률을 반영하여 2028년 기준 주

택연금 가입률별 월지급금을 시뮬레이션하여, 주택연금 가입의 빈곤율 완화 효과를 추정한다. 제2절에서 

주택연금의 현세대 노인 빈곤 완화 효과를 추정한 것과 같이, 가입률은 통계패키지(STATA)에서 난수를 

생성해 가입 여부를 무작위로 할당하여 가정하되 이 과정을 100번 반복하여 평균값을 활용하였다.

〈표 10〉은 첫 번째 단계를 통해 추정한 코호트A의 2008년 및 2018년 균등화 가구 처분가능소득과 

두 번째 단계를 통해 추정한 코호트B의 2018년 및 2028년 기대 균등화 가구 처분가능소득이다. 그리고 세 

번째 단계를 통해 시뮬레이션한 주택연금 가입률 시나리오별 월지급금을 고려한 가구 소득이다.

〈표 10〉 코호트별 평균 (기 )소득
(단위: 만 원/연)

집단 균등화 가구 처분가능소득 소득(원/연)

코호트A 2008년 소득 2227.2

2018년 소득 3310.1

코호트B 2018년 소득 3371.5

2028년 기대소득 3753.3

 +주택연금 가입률 1% 3755.4

 +주택연금 가입률 5% 3764.0

 +주택연금 가입률 10% 3775.3

 +주택연금 가입률 30% 3819.7

 +주택연금 가입률 50% 3863.4

 +주택연금 가입률 100% 3975.0

주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 제외한 원표본 대상임. 가구 가중치에 가구원 수를 곱한 인구 가중치를 적용함. 가입

률은 통계패키지(STATA)에서 난수를 생성해 가입 여부를 무작위 할당하여 가정하되, 이 과정을 100번 반복한 평균을 활용함.

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제4차 및 제14차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.

나. 주택연 의 년 노후 빈곤  불평등 험 완화 효과

〈표 11〉에서 빈곤선을 중위소득 50%로 가정한 미래 노인 빈곤 위험과 주택연금 가입률 시나리오별 

완화 효과를 추정한 결과, 중위소득 50% 기준 미래 노인 빈곤율은 46.5%로 추정된다. 〈표 6〉에서 동일

한 빈곤선을 활용했을 때 노인 빈곤율이 44.2%로 나타난 것에 비해 2.3%포인트가량 증가한 것이다. 주택
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연금 가입률을 1%, 5%, 10%, 30%, 50%로 가정했을 때 노인 빈곤율은 각각 0.15%포인트, 0.64%포인트, 

1.04%포인트, 3.56%포인트, 6.33%포인트 감소할 것으로 추정된다. 주택연금 가입률을 100%로 가정하면 노

인 빈곤율은 32.5%로, 주택연금 가입을 고려하지 않은 노인 빈곤율을 30.0% 개선한다.

〈표 11〉에서 빈곤선을 중위소득 50%로 가정한 미래 빈곤 위험과 주택연금 가입률 시나리오별 완화 

효과를 추정한 결과, 중위소득 50% 기준 미래 빈곤율은 11.3%로 추정된다. 〈표 7〉에서 동일한 빈곤선을 

활용했을 때 빈곤율이 15.1%로 나타난 것에 비해 3.8%포인트가량 감소한 것이다. 주택연금 가입률을 1%, 

5%, 10%, 30%, 50%로 가정했을 때 빈곤율은 각각 0.03%포인트, 0.08%포인트, 0.07%포인트, 0.58%포인트, 

1.20%포인트 감소할 것으로 추정된다. 주택연금 가입률을 100%로 가정하면 빈곤율은 8.6%로 주택연금 가

입을 고려하지 않은 빈곤율을 24.2% 개선하는 것이다.

〈표 11〉 가입률 시나리오별 주택연 의 미래 노인  인구 빈곤율 완화 효과

구분

노인 빈곤율 인구 빈곤율

빈곤율

(A)

차이

(B)

완화 효과

(B/A×100)

빈곤율

(A)

차이

(B)

완화 효과

(B/A×100)

균등화 처분가능소득 46.46 11.30

 +주택연금 가입률 1% 46.30 0.152 0.33 11.28 0.028 0.24

 +주택연금 가입률 5% 45.81 0.641 1.38 11.23 0.076 0.67

 +주택연금 가입률 10% 45.42 1.035 2.23 11.23 0.069 0.61

 +주택연금 가입률 30% 42.90 3.557 7.66 10.73 0.576 5.10

 +주택연금 가입률 50% 40.12 6.331 13.63 10.11 1.195 10.57

 +주택연금 가입률 100% 32.51 13.95 30.02 8.57 2.733 24.17

주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 제외한 원표본 대상임. 가구 가중치에 (노인)가구원 수를 곱한 (노인)인구 가중치를 

적용함. 가입률은 통계패키지(STATA)에서 난수를 생성해 가입 여부를 무작위 할당하여 가정하되, 이 과정을 100번 반복한 평균

을 활용함. (노인) 빈곤율은 상대빈곤율로서 균등화 가구 처분가능 중위소득의 50% 미만 (노인) 인구의 전체 (노인) 인구 대비 비

율임. 완화 효과는 빈곤율(A) 대비 주택연금 가입률 시나리오별 개선 빈곤율과 빈곤율의 차이의 비율임. 소수점 둘째 자리 이하 

빈곤율을 활용하여 완화 효과를 산출하였음. 

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제4차 및 제14차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.

여기에서는 주택연금의 미래 불평등 완화 효과를 추정한다. 〔그림 8〕은 주택연금 가입률 시나리오별 

노인의 미래 지니계수와 전체 인구의 미래 지니계수를 산출하여 주택연금의 불평등 완화 효과를 추정한 

결과이다. 노인 불평등은 주택연금 가입률이 높아질수록 완화되다가 50% 이상부터 오히려 악화한다. 가입

률이 100%면 노인 불평등은 오히려 16.6% 증가한다. 하지만 주택연금 가입률이 높을수록 전체 인구 불평

등은 완화되어, 가입률이 100%면 지니계수를 4.9% 완화한다. 제2절의 결과와 같이 주택연금 확대로 소득 

불평등에 비해 심각한 수준인 자산 불평등의 문제가 전이된 것으로 볼 수 있다.

종합하면, 주택연금의 점진적 확대는 미래 노인 세대와 전체 인구 불평등을 완화한다. 하지만 전면적 

확대는 숨겨진 자산 불평등의 심각성을 전이시켜 미래 노인 불평등이 오히려 심화할 가능성이 있다. 그리

고 노후 빈곤 위험 완화 효과는 미래 노인 세대인 현 중년에게도 유효하다. 이는 주택의 자산을 노후소득

으로 유동화하는 주택연금은 사실상 중산층 이상 집단의 노후소득보장에 유리하다는 제2절의 해석을 지지

하는 것으로, 주택연금 제도는 중산층을 포괄하되 공적 노후소득보장정책으로서 〈표 1〉에 의한 주택이 

있지만 빈곤한 11.6%의 표적집단을 우선 지원하는 것이 바람직할 수 있다.
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〔그림 8〕 가입률 시나리오별 주택연 의 미래 노인  인구 지니계수 완화 효과

주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 제외한 원표본 대상임. 가구 가중치에 (노인) 가구원 수를 곱한 (노인) 인구 가중치를 

적용한 전체 (노인) 인구의 지니계수임. 가입률은 통계패키지(STATA)에서 난수를 생성해 가입 여부를 무작위 할당하여 가정하되, 

이 과정을 100번 반복한 평균을 활용함. 

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제4차 및 제14차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.

3. 년 노후 빈곤  불평등 험 완화 효과에 한 강건성 검증

이 연구에서는 한국복지패널 최근 자료를 활용하되, 직전연도 소득을 회고하는 응답시점에 미칠 수 있

는 코로나19의 잠재적인 영향을 제거하기 위해 2019년에 2018년 기준 소득을 조사한 제14차 자료를 주자

료로 하였다. 2020년에 2019년 기준 소득을 조사한 제15차 한국복지패널 원자료를 활용하여 주택연금의 

현세대 중년 미래 노후 빈곤 및 불평등 위험 완화 효과에 대한 강건성을 검증하였다. 이때 주택연금 월지

급금 시뮬레이션을 위한 완전생명표는 2019년 기준 자료를 활용하였다.

〈표 12〉에서 빈곤선을 중위소득 50%로 가정한 미래 노인 빈곤 위험과 주택연금 가입률 시나리오별 

완화 효과를 추정한 결과, 중위소득 50% 기준 미래 노인 빈곤율은 42.2%로 추정된다. 〈표 6〉에서 동일

한 빈곤선을 활용했을 때 노인 빈곤율이 44.2%로 나타난 것에 비해 2.0%포인트가량 감소한 것이다. 주택

연금 가입률을 1%, 5%, 10%, 30%, 50%로 가정했을 때 노인 빈곤율은 각각 0.15%포인트, 0.55%포인트, 

0.89%포인트, 3.23%포인트, 5.98%포인트 감소할 것으로 추정된다. 주택연금 가입률을 100%로 가정하면 노

인 빈곤율은 29.3%로, 주택연금 가입을 고려하지 않은 노인 빈곤율을 30.7% 개선한다.

〈표 12〉에서 빈곤선을 중위소득 50%로 가정한 미래 빈곤 위험과 주택연금 가입률 시나리오별 완화 

효과를 추정한 결과, 중위소득 50% 기준 미래 빈곤율은 10.3%로 추정된다. 〈표 7〉에서 동일한 빈곤선을 

활용했을 때 빈곤율이 15.1%로 나타난 것에 비해 4.8%포인트가량 감소한 것이다. 주택연금 가입률을 1%, 

5%, 10%, 30%, 50%로 가정했을 때 빈곤율은 각각 0.03%포인트, 0.11%포인트, 0.16%포인트, 0.70%포인트, 

1.32%포인트 감소할 것으로 추정된다. 주택연금 가입률을 100%로 가정하면 빈곤율은 7.6%로 주택연금 가

입을 고려하지 않은 빈곤율을 26.9% 개선하는 것이다.
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〈표 12〉 가입률 시나리오별 주택연 의 미래 노인  인구 빈곤율 완화 효과

구분

노인 빈곤율 인구 빈곤율

빈곤율

(A)

차이

(B)

완화 효과

(B/A×100)

빈곤율

(A)

차이

(B)

완화 효과

(B/A×100)

균등화 처분가능소득 42.19 　 　 10.34 　 　

 +주택연금 가입률 1% 42.04 0.150 0.36 10.31 0.032 0.31

 +주택연금 가입률 5% 41.65 0.550 1.30 10.23 0.113 1.09

 +주택연금 가입률 10% 41.31 0.887 2.10 10.18 0.161 1.56

 +주택연금 가입률 30% 38.96 3.234 7.67 9.64 0.707 6.84

 +주택연금 가입률 50% 36.21 5.984 14.18 9.03 1.315 12.71

 +주택연금 가입률 100% 29.25 12.946 30.68 7.56 2.782 26.89 

주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 제외한 원표본 대상임. 가구 가중치에 (노인)가구원 수를 곱한 (노인) 인구 가중치를 

적용함. 가입률은 통계패키지(STATA)에서 난수를 생성해 가입 여부를 무작위 할당하여 가정하되, 이 과정을 100번 반복한 평균

을 활용함. (노인) 빈곤율은 상대빈곤율로서 균등화 가구 처분가능 중위소득의 50% 미만 (노인) 인구의 전체 (노인) 인구 대비 비

율임. 완화 효과는 빈곤율(A) 대비 주택연금 가입률 시나리오별 개선 빈곤율과 빈곤율의 차이의 비율임. 소수점 둘째 자리 이하 

빈곤율을 활용하여 완화 효과를 산출하였음. 

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제5차 및 제15차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.

〔그림 9〕는 제15차 한국복지패널 원자료를 활용하여 주택연금의 미래 지니계수 완화 효과를 추정한 

결과이다. 지니계수로 측정한 노인 불평등은 주택연금 가입률이 높아질수록 증가한다. 하지만 주택연금 가

입률이 높을수록 전체 인구 불평등은 완화되어, 가입률이 100%면 지니계수를 2.5% 완화한다. 주택연금 확

대로 소득 불평등에 비해 심각한 수준이고, 경제활동기 동안 자산을 축적한 노인 세대의 자산 불평등 문

제가 전이된 것으로 이 연구의 주된 분석 결과와 일관된다.

〔그림 9〕가입률 시나리오별 주택연 의 미래 노인  인구 지니계수 완화 효과

주: 7차 조사(2012)년에 신규 표집한 가구를 제외한 원표본 대상임. 가구 가중치에 (노인)가구원 수를 곱한 (노인)인구 가중치를 

적용함. 가입률은 통계패키지(STATA)에서 난수를 생성해 가입 여부를 무작위 할당하여 가정하되, 이 과정을 100번 반복한 평균

을 활용함. (노인) 빈곤율은 상대빈곤율로서 균등화 가구 처분가능 중위소득의 50% 미만 (노인) 인구의 전체 (노인) 인구 대비 비

율임. 완화 효과는 빈곤율(A) 대비 주택연금 가입률 시나리오별 개선 빈곤율과 빈곤율의 차이의 비율임. 소수점 둘째 자리 이하 

빈곤율을 활용하여 완화 효과를 산출하였음. 

자료: 한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 제5차 및 제15차 한국복지패널(가구) 원자료를 저자가 분석함.
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5. 결론과 함의

이 연구는 생애주기 가설에 기반을 두면서 다층 노후소득보장체계의 최상위층에 위치하는 주택연금의 

현세대 및 중년의 노후 빈곤 완화 효과를 추정하여 보조적 노후소득원으로서 주택연금제도의 장기적인 실

효성을 담보할 수 있는 실증적인 근거를 마련하는 목적을 두었다. 특히 주택연금의 노후 빈곤 완화 효과

를 검증하는 대상자를 미래 노인 집단인 중년으로 확장하여 선행연구 접근으로부터 진일보하였다. 

연구목적을 달성하기 위해 한국복지패널 원자료를 이용해 주택연금 가입 여부를 1%, 5%, 10%, 30%, 

50%, 100%로 무작위 할당한 가입률 시나리오별 주택연금의 노후 빈곤 완화 효과를 분석했다. 빈곤선을 

중위소득 50%로 가정한 노인 빈곤율은 44.2%였다. 1%, 5%, 10%, 30%, 50%의 가입률 시나리오에 따라 노

인 빈곤율은 각각 0.13%포인트, 0.40%포인트, 1.02%포인트, 3.19%포인트, 5.48%포인트 감소했다. 가입률이 

100%면 노인 빈곤율은 11.23%포인트 감소하여 노인 빈곤 완화 효과는 25.4%가 된다. 2018년 기준 빈곤선

을 중위소득 50%로 가정한 전체 인구 빈곤율은 15.1%였다. 1%, 5%, 10%, 30%, 50%의 가입률 시나리오에 

따라 빈곤율은 각각 0.03%포인트, 0.08%포인트, 0.18%포인트, 0.58%포인트, 0.89%포인트 감소했다. 가입률

이 100%면 빈곤율은 1.82%포인트 감소하여 빈곤 완화 효과는 12.1%가 된다.

주택연금 가입률 시나리오별 노인 불평등과 전체 인구의 불평등을 추정한 결과, 노인 불평등은 주택연

금 가입률이 높아질수록 완화되다가 50% 이상부터 오히려 악화되었고, 가입률이 100%면 노인 불평등은 

오히려 4.5% 증가했다. 하지만 전체 인구 불평등은 주택연금 가입률이 높아질수록 완화되어 가입률이 

100%면 지니계수를 2.6% 완화하였다. 이 결과는 주택연금의 확대가 노인 불평등을 심화시켰다기보다, 숨

겨져 있지만 소득 불평등에 비해 심각한 수준인 자산 불평등의 문제가 주택이라는 자산을 소득으로 유동

화하는 주택연금을 통해 전이된 것으로 해석했다.

또한 현 중년이 노인이 되었을 때 주택연금 가입 여부가 빈곤율을 완화하는 효과를 추정했다. 빈곤선을 

중위소득 50%로 가정한 미래 빈곤 위험과 주택연금 가입률 시나리오별 완화 효과를 추정한 결과, 빈곤선

을 중위소득 50%로 가정한 미래 노인 빈곤 위험과 주택연금 가입률 시나리오별 완화 효과를 추정한 결

과, 중위소득 50% 기준 미래 노인 빈곤율은 46.5%로 추정되었다. 주택연금 가입률을 1%, 5%, 10%, 30%, 

50%로 가정했을 때 노인 빈곤율은 각각 0.15%포인트, 0.64%포인트, 1.04%포인트, 3.56%포인트, 6.33%포인

트 감소할 것으로 추정되었다. 주택연금 가입률을 100%로 가정하면 노인 빈곤율은 32.5%로 주택연금 가

입을 고려하지 않은 노인 빈곤율을 30.0% 개선한 것이다. 중위소득 50% 기준 미래 전체 인구 빈곤율은 

11.3%로 추정되었다. 주택연금 가입률을 1%, 5%, 10%, 30%, 50%로 가정했을 때 빈곤율은 각각 0.03%포

인트, 0.08%포인트, 0.07%포인트, 0.58%포인트, 1.20%포인트 감소할 것으로 추정되었다. 주택연금 가입률

을 100%로 가정하면 빈곤율은 8.6%로 주택연금 가입을 고려하지 않은 빈곤율을 24.2% 개선한 것이다.

주택연금의 미래 불평등 완화 효과를 추정한 결과, 노인 불평등은 주택연금 가입률이 높아질수록 완화

되다가 50% 이상부터 오히려 악화되었고, 가입률이 100%면 노인 불평등은 오히려 16.6% 증가했다. 하지

만 주택연금 가입률이 높을수록 전체 인구 불평등은 완화되어, 가입률이 100%면 지니계수를 4.9% 완화하

였다. 제2절의 결과와 같이 미래 세대에서도 주택연금 확대가 노인 불평등을 심화시켰다기보다, 소득 불평

등에 비해 심각한 수준인 자산 불평등의 문제가 주택연금을 통해 전이된 것으로 보았다.

종합하면, 주택연금의 노후 빈곤 위험 완화 효과는 현세대 노인뿐 아니라 미래 노인 세대인 현세대 중

년에게 모두 유효하다. 또한 주택연금의 점진적 확대는 현세대뿐 아니라 미래 불평등을 완화한다. 하지만 

전면적 확대는 노인 주택 자산을 노후소득으로 유동화하는 주택연금은 중산층 이상 집단의 노후소득보장
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에 유리할 수 있다. 하지만 전체 인구 불평등과 달리 현세대 및 미래 노인 불평등을 악화할 가능성이 있

다. 주택연금의 실질적인 이용률이 1% 내외에 그치고 있다는 점에서 주택연금 제도는 중산층을 포괄하여 

점진적으로 확대되어야 한다. 단, 공적 노후소득보장정책으로서 주택연금은 주택이 있지만 빈곤한 11.6%

의 집단을 표적 대상으로 하여 우선 지원하는 것이 바람직하다. 이를 위해 노후를 준비하는 개인이 자유

로운 의지로 주택연금 가입을 선택할 수 있도록 공적 소득보장 기능을 강화하고 실질적인 접근성을 높이

기 위한 정책 방안이 필요하다.
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본 연구는 준보편적 현금급여인 기초연금과 자산조사형 노인복지서비스 이용경험이 노인가구의 복지인

식에 미치는 영향을 검증하였다. 연구목적의 달성을 위하여 한국복지패널 2차년도(2007년) 및 14차년도

(2019년) 데이터를 활용, 기초연금과 노인복지서비스 이용여부를 기준으로 성향점수매칭(propensity score 

matching)을 통해 그룹간 성향차이를 조정한 후, 각각의 급여이용 전후 차이를 검증하기 위하여 이중차이

분석(difference-in-difference)을 시행하였다. 분석결과,  기초연금 수급경험은 정부의 노인복지지출 확대에

는 긍정적인 인식을 가지게 하였고, 소득격차 해소가 정부의 책임이라고 생각하는 경향이 있었으며, 성장

보다는 분배가 더 중요하다고 생각하는 등 친복지적인 성향을 보이게 하는 것으로 나타났다. 다만 삶의 

질 지표를 통한 정책평가에는 오히려 부정적인 영향을 가지게 하는 것으로 나타났다. 한편 노인복지서비

스 이용경험은 복지인식에 유의한 결과를 미치지 못하는 것으로 나타났다. 기초연금이 가지는 준보편성이 

노인의 복지인식에 긍정적인 영향을 미침을 확인할 수 있는 본 연구결과는 선행연구들보다 더 장기간에 

걸친 복지인식 변화의 분석을 통해 기존 연구에서 유의하지 않았던 기초연금의 효과성을 확인했다는 데 

그 의의가 있다.

*주제어 : 복지인식, 기초연금, 노인복지서비스, 성향점수매칭, 이중차이분석

제1  서 론 

한국의 선거에서 복지가 중요한 키 플레이어로서의 역할을 하게 된 지는 오래되었다. 대선이 1년여 남

짓 남은 현재 기본소득이 가장 ‘핫’한 정치적 의제로 주목받는 것은 다름 아닌 보편적 급여수급에 대한 

국민들의 경험적 태도에서 기인하고 있다고 볼 수 있을 것이다. 서울시장의 사퇴와 재투표로까지 이어졌

던 지난 2011년의 서울시 초·중·고교 무상급식 이슈로부터 10년의 시간이 지났고, 그 동안 한국 국민들은 

아동수당과 코로나19 재난지원금을 통해 보편적 복지를 직접 경험하였다. 소득 하위 88%에게만 지급할 

것으로 결정된 제5차 재난지원금을 둘러싼 논쟁이 활발한 현 상황을 통해서도 알 수 있듯, 복지수급 경험

은 사회구성원들의 복지제도에 대한 인식 또는 태도를 형성하는 주요한 설명변인일 것임을 어렵지 않게 

추측할 수 있다.

정책적으로나 학문적으로 복지인식의 중요성은 바로 사회구성원들의 복지인식이 복지국가의 유지 또는 

확장에 필수적이라는 점에 있을 것이다. 사회구성원들이 복지에 대한 국가책임에 우호적인 태도를 견지할 

때 정책입안자들은 이들을 정치적으로 동원하기 위해서라도 복지확장으로 기울게 된다. 

Esping-Andersen(1990)이 권력자원이론(power resource theory)을 빌어 설명한 것처럼 유럽 국가들은 각

기 추구하는 이념적 사상에 입각하여 각기 다른 계급연대의 양상을 보였고, 따라서 복지국가 유형에 대한 

각 사회구성원들의 태도도 다르게 나타난다(Larsen, 2008; Staerklé et al., 2012; Roosma et al., 2014).

그렇다면 한국인들의 복지인식은 과연 어떻게 형성되었고 또 변화해왔을까? 복지국가가 제공하는 사회
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복지급여가 수급자 집단 또는 공급을 담당한 공공부문 종사자의 복지인식을 형성하고 변화시켜왔다는 

Pierson(1995; 2001)의 견해를 받아들이자면, 한국인들의 복지인식 형성 역시 그 역사가 오래지 않았다고 

볼 수 있다. 전후시대 복지국가의 황금기를 경험한 바 있는 구미 ‘선진 복지국가’들과는 달리 정부주도형 

국가시장경제를 앞세워 뒤늦은 경제적 성장을 경험한 한국·대만과 같은 국가의 경우 국가의 분배기제를 

통한 복지급여, 즉 재분배와 경제적 성장은 많은 사회구성원들에게 양자택일의 문제로 제시되고는 하였다. 

동시에 IMF 이후 경제위기를 겪으며 빈곤이 더 이상 개인 차원에서 발생하고 해결할 수 있는 문제가 아

니라는 사회적 인식이 공유되면서 소득불평등과 빈곤해소에 대한 국가책임을 요구하는 목소리가 커져왔

다. 김대중정부 이후 복지지출이 증가하고 사회보장제도의 확대가 이루어지면서 비로소 복지제도를 이용

하고 경험하는 인구 역시 함께 증가하였다. 즉 한국의 복지국가가 기틀을 갖추어감에 따라 국민들의 복지

인식 역시도 차츰 변화하였다(김태일·최하정, 2011; 노법래, 2014).

그동안 노인인구집단의 경우 노동시장 내부자를 중심으로 수립되고 차후 점진적 대상 확대를 경험한 

사회보장제도의 바깥에 있는 경우가 많을 수밖에 없었다. 그러나 2000년대 중반 이후로 노인인구를 대상

으로 한 보편적 복지제도라고 할 만한 제도들이 도입되었다. 기초연금은 2007년에 기초노령연금으로 도입

되었다가 2014년에 대상과 급여수준 모두 확대되어 현재의 준보편적 프로그램으로 자리잡았고, 2008년에

는 노인장기요양보험을 통해 독립적으로 일상생활을 수행하지 못하는 노인에 대한 돌봄서비스가 사회보험

급여로서 제공되기 시작하였다. 두 제도 이전에 노인복지서비스는 매우 잔여적인 형태로 일부 저소득층에

만 한정되어 지급되어 왔으며, 따라서 노인들의 복지서비스 경험 역시도 제한적일 수밖에 없었다.

이에 착안하여 본 연구에서는 노인인구가 가지는 정책적·학문적 중요성을 고려, 노인대상 사회서비스 

경험 여부가 복지인식 형성에 어떤 차이를 보이는지 검증하고자 한다. 복지인식이 가지는 지속성이라는 

특성을 감안하여, 본 연구에서는 한국복지패널 2차 및 14차 데이터를 활용한 종단분석을 통해 현재 한국 

노인인구의 복지인식 현황을 파악함과 동시에 노인대상 사회서비스 정책의 효과성을 측정하고자 하며, 본 

연구결과가 노인대상 복지정책 발전을 위한 기초자료로 활용되기를 기대한다.

제2  이론  배경  선행연구 고찰 

1. 자기이해와 복지인식

복지인식이란 통상 복지제도에 대하여 개인이 가지고 있는 의견, 가치, 사상 등을 모두 포괄하는 개념

으로 설명한다. 이와 유사하게 많은 국내외 문헌에서는 복지의식(welfare consciousness), 또는 복지태도

(welfare attitudes), 정치태도(public attitudes), 정책 선호(policy preferences) 등을 사용하고 있다. 복지태

도에 대한 정의로는 Taylor-Gooby(1985)의 작업이 가장 많이 인용되는데, 그는 “복지제도에 대한 지지, 복

지비용, 재분배, 복지국가의 정당성 등에 대한 사회적 흐름 또는 사회적 태도”를 복지태도로 정의내린 바 

있다. 김영순·여유진(2011)은 복지의식과 복지태도를 구분하면서 전자는 복지에 대한 마음가짐으로, 후자

는 이를 바탕으로 한 개인의 행동성향으로 정의하였는데, 대다수의 문헌에서는 복지인식 외 기타 유사 용

어를 혼용하여 사용하고 있다. 본 연구에서는 복지인식이라는 용어를 사용할 것이나, 문헌고찰에서는 가능

한 원문에서 활용한 용어를 옮겨 기재하도록 한다.

무엇이 복지인식을 설명하는지에 대한 많은 연구가 오래 전부터 수행되어 왔다. 많은 학자들이 복지인

식을 설명하는 가장 주요한 설명변인으로 꼽는 것 중 하나는 바로 자기이해(self-interest)이다. 즉, 복지제

도와 관련한 개인의 이익이 복지인식을 형성한다는 것이다. 이는 다시 크게 두 가지 방향에서 설명될 수 
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있는데, 첫 번째는 계급이론이고 두 번째는 복지수급의 경험이다. 계급이론은 노동계급의 복지지지가 자본

가보다 크기 때문에 노동계급의 이해관계를 정치에 반영하고자 하는 권력자원이론으로 다시 연결된다. 이

는 필연적으로 계급에 따라 복지 선호도가 다르다는 것을 전제하고 있다. 국외 연구들은 저소득층일수록 

국가의 복지책임 강화를 지지하는 경향을 보이는 것으로 나타났다(Hansenfeld & Rafferty, 1989; Svallfors, 

1995; Habibov, 2014).

그러나 국내 대다수의 문헌들에서는 복지 계급 또는 소득계층과 복지인식 간 뚜렷한 상관관계를 발견

하지 못하였는데(조돈문, 2001; 류진석, 2004; 김영순·여유진, 2011; 손병돈, 2016; Kim et al., 2018) 이는 서

구 복지국가들의 경우와 비교하면 매우 이례적인 현상임이 지적된 바 있다(김영순·여유진, 2011). 즉 한국

인의 복지인식은 서구에 비하여 탈계급적이라는 것이다(노법래, 2014). 다만 류만희·최영(2009)의 연구에서

는 소득계층에 따른 복지정책 지지도에는 차이가 없었으나 종사상 지위, 즉 노동계급 내부에서의 정규직/

비정규직이라는 새로운 지위 격차가 복지인식의 차이로 발현되고 있음을 포착하였고, 한국, 일본, 중국 및 

대만 4개국을 대상으로 불평등 인식과 재분배 선호도 관계를 분석한 Kim et al.(2018)의 문헌에서는 한국

에서만 사회경제적 지위 변수가 유의한 설명력을 가지지 못했으나, 기회의 불평등과 경제적 불평등에 대

한 인식이 높을수록 재분배 선호도가 높은 정의 관계에 놓인 것으로 나타나기도 하였다. 

2. 복지지 와 복지인식

서구와는 다른 역사적 배경에서 말미암은 이러한 한국인의 특징은 아래에서부터의 투쟁으로 형성된 노

동계급, 복지국가 설립을 위한 계급연대를 경험한 같은 서구 국가들과의 차이에서 비롯된 계급 불일치성, 

복지확대는 찬성하나 증세에는 반대하는 이중성을 통해서 설명되어왔다(김영순·여유진, 2011; 김사현, 

2015; 김교성·김윤민, 2016; 양종민, 2020). 즉, 계급이 아닌 다른 관점에서의 분석 필요성이 제기되었다.

계급 차원이 아닌 다른 관점에서 복지인식을 파악한 Pierson(2005)은 복지국가가 제공한 복지체험을 통

해 시민들의 복지국가 선호도가 높아졌다고 설명한다. 복지급여를 수급받았거나 공공부문에 종사하면서 

공급자 역할을 수행한 경험이 곧 복지인식을 강화한다는 것이다. 안상훈(2009)이 제시한 복지지위론은 이

를 뒷받침하는데, ‘복지수급자’, ‘복지납세자’, 그리고 ‘복지서비스 제공자’ 세 가지 지위의 차원들이 가지는 

권리와 의무의 결합을 통해 복지정치를 설명한다. 그의 이론에 따르면 더 많은 시민들이 공공복지를 경험

할수록, 조세 및 사회보험 기여금에 대한 부담이 낮을수록, 복지공급을 담당하는 사회문화전문가가 보다 

급진적일수록 복지국가 확대에 도움이 된다.

안상훈의 이론적 틀을 통해 분석한 최고은(2015)의 연구에서는 복지납세자가 가지는 복지부담이 복지혜

택보다 클 때 복지책임 지지가 감소하였다. 이외에도 복지수급자라는 지위와 복지인식 간 관게를 특정 복

지프로그램으로 구체화하여 분석한 국내 연구들이 몇몇 존재하는데, 주은선·백정미(2007)의 연구에서도 복

지수급 경험이 복지지지로 연결되는 결과가 보고된 바 있다. 김사현(2012)은 한국복지패널 자료를 분석하

여 노인복지서비스를 장기 수급할 경우 복지인식에 변화를 가져옴을 실증하였다. 서욱영 외(2017)의 연구

는 의료서비스로 분석대상을 구체화하였는데, 의료이용 빈도가 더 높은 이들일수록 추가 세금부담 의향도 

높은 것으로 나타났다. 권승(2012)의 연구에서는 6세 이하 자녀를 둔 응답자들이 보육서비스에 대한 국가

책임을 보다 더 요구하였고, 조세 추가납부 의향도 더 높다는 연구결과가 제시되기도 하였으며, 노르웨이

에서 수행된 Daatland et al.(2012)의 연구에서는 연령이 노인복지제도 선호도와는 정적인 관계에 놓인 반

면 아동복지제도 선호도와는 부적인 관계에 있는 것으로 나타나 연령별 복지수급자 지위에 따라 복지 선

호도에도 뚜렷한 차이가 있음이 보고되었다. 
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그러나 여전히 국내 연구에서는 복지서비스 경험이 복지인식에 미치는 영향이 제한적으로만 확인되고 

있는 것으로 보인다. 2007년 도입된 기초노령연금 수급 전후 노인인구의 복지인식 차이에 대해 분석한 남

재욱·신혜리(2017)의 문헌에서는 복지인식 하위영역 중 일부에만 변화가 나타났다. 김사현(2012)의 분석결

과 중 일부는 수급경험이 정부정책 평가에 도리어 부정적 영향을 미치기도 하였다. 한수정·문상호(2014)는 

노인장기요양서비스 이용경험은 복지인식에 유의한 영향을 미치지 않는다는 연구결과를 제시하여, 노인대

상 복지제도의 역할과 성과에 재고찰이 필요함을 보여주었다. 이는 복지수급자라는 동일한 지위 내에서도 

어떤 복지제도를 경험하느냐에 따라 복지인식이 달라질 수 있음을 시사한다(남재욱·신혜리, 2017).

복지수급 경험 이외에도 각 개인이 가진 인구사회학적 요인이 복지인식에 미치는 영향에 대한 국내 연

구들에서도 뚜렷한 경향성이 있다고 말하기에는 다소 어렵다. 이를테면 젠더의 경우 복지인식의 탈계급화 

동향 이후 매우 큰 요인으로 다루어지고 있는데, 국외 문헌들에서는 대부분 여성들이 보다 친복지적이고 

더 많은 국가책임을 요구하는 성향이 높게 드러나고 있다(Svallfors, 1997; Blekesaune & Quadagno, 2003; 

Daatland et al., 2012; Staerklé et al., 2012; Habibov, 2014). 이에 대해 학자들은 복지인식의 젠더 차이는 

비공식 돌봄책임을 수행하는 여성이 복지수급자의 지위를 획득하기 때문이거나 또는 복지국가의 공공부문 

고용확대가 여성취업을 보다 용이하게 하기 때문인 것으로 설명하고 있다(Blekesaune & Quadagno, 

2003).

반면 국내 연구들은 국외 연구들과는 다소 차이를 보이고 있다. 한국인의 복지인식 관련 연구에서 성별

은 계급 또는 소득계층만큼이나 복지인식에 대해 상반된 결과를 보여주는 변인 중 하나이다. 국외와 같이 

여성의 국가 복지책임 지지가 더 크게 나타난 안상훈(2009), 함철호·이중섭(2010)의 연구가 있는가 하면 남

성이 증세를 더 선호하는 연구결과도 있다. 남재욱·신혜리(2017)가 보고한 바에 따르면 남성이 소득격차 

해소에 대한 정부책임 및 복지를 위한 세금증가에 동의하는 경향이 더 큰 것으로 나타났으며 손병돈

(2016) 역시 남성의 증세찬성 경향이 보다 높다는 연구결과를 제시하여 맥을 같이한다. 이에 대하여 조문

돈(2001)은 여성이 가계 관리를 하는 사례가 많기 때문에 가처분소득 감소와 직결되는 조세 증세에 반대

하는 경향이 있는 것으로 해석하였다. 반면 김수정·남찬섭(2015), 박미경·조민효(2016)의 연구에서는 성별

간 차이는 있으나 통계적 유의수준 밖에 있어 여전히 검증의 여지가 있는 것으로 보인다.

연령 효과 역시 다소 상반된다. 국내문헌 중에서는 고령자일수록 분배보다는 성장에 가치를 두고 있거

나(남재욱·신혜리, 2017; Kim et al., 2018) 선별복지를 선호한다거나(박미경·조민효, 2016; 남재욱·신혜리, 

2017) 복지확대를 지지하지 않는 경향(류만희·최영, 2009)을 제시한 연구들이 있다. 그러나 한편 24개국을 

비교분석한 Habibov(2014)의 연구에서는 고령자일수록 복지친화적인 태도를 보였으며, Kim et al.(2018)의 

분석내용 중 중국의 경우에도 마찬가지의 결과가 나타났다. 연령은 복지인식과는 무관하다(김희자, 2013)

는 국내 문헌 역시 존재하는데, 주은선·백정미(2007)은 이러한 한국의 특수성에 대해 노인들의 정치적 보

수성을 들어 설명하였다. 이외 학력의 경우에도 일관된 경향성이 나타난다기보다는 복지인식과는 무관하

다(류진석, 2004; 남재욱·신혜리, 2017)는 연구와 저학력이 보다 친복지적(Habibov, 2014; 양종민, 2020)이라

는 연구, 반대로 고학력일수록 복지친화적(주은선·백정미, 2007; 안상훈, 2009; Staerklé et al., 2012)이라는 

연구결과들이 혼재하고 있었다.

이상 선행연구 고찰을 다음과 같이 정리하여 볼 수 있다. 첫째, 노인인구집단의 복지급여 수급 경험이 

개인의 복지인식에 어떠한 영향을 미치는가 하는 여부는 여전히 검증의 필요가 있다. 둘째, 특정 복지프로

그램을 넘어선 재분배와 보편복지에 대한 노인인구집단의 이중성 또는 불일치성의 확인이 요구된다. 셋째, 

복지수급자라는 동일한 복지지위 내에서도 어떤 복지서비스를 경험하느냐에 따라서 복지인식은 달라질 수 

있다.
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이에 따라 본 연구에서는 노인가구가 경험한 현금급여인 기초연금과 노인복지서비스 이용 경험을 구분

하여, 경험한 복지급여 유형에 따라 복지인식이 어떻게 달라지는지 실증하고자 한다. 급속한 인구고령화를 

경험하고 있는 한국에서 그 비중이 매해 증가하고 있는 노인인구집단은 강력한 캐스팅 보트를 쥐고 있는 

정치세력이기도 하지만, 동시에 미성숙한 노후보장제도로 말미암은 사각지대와 돌봄수요의 미충족을 경험

하고 있는 복지급여의 수급자이기도 하다는 점에서 정책적으로도 학문적으로도 주목할 필요가 있다. 노인

인구를 대상으로 하여 복지서비스 경험과 복지인식을 연구한 김사현(2012), 남재욱·신혜리(2017)의 문헌의 

기여를 간과할 수는 없으나 전자는 기초연금 도입 이전에 이루어진 연구이고, 후자는 현금급여인 기초연

금만을 연구대상으로 한정했다는 점에서 다소 제한적이라고 할 수 있다. 이에 본 연구는 한국복지패널 2

차년도와 14차년도 데이터를 활용하여, 노인을 대상으로 한 사회서비스를 모두 포함하여 연구범위와 대상

을 확장하고자 하였다. 

제3  연구방법

 1. 연구모형

본 연구는 복지급여 수급경험에 따른 노인의 복지인식에 미치는 영향을 분석하는 것을 목적으로 한다. 

특히 보편적 성격이 강한 기초연금과 선별적 성격이 강한 노인복지서비스들의 수급경험을 비교하여 복지

급여의 특성의 특성에 따른 복지인식 변화 차이를 살펴보고자 한다. 

연구목적을 위해 설정한 연구모형은 다음〔그림 1〕과 같다.

〔그림 1〕연구모형 
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2. 조사 상  자료수집

본 연구에서 사용한 한국복지패널자료는 한국 노인의 생활 및 욕구를 파악하기 위해 한국보건사회연구

원 및 서울대학교 사회복지연구소에서 수행한 조사이다. 한국복지패널은 2006년부터 매년 조사를 실시하

고 있으나 부가조사인 복지인식 조사는 3년 단위로 실시하고 있다. 따라서 본 연구는 복지인식 조사를 최

초로 실시한 2차(2007년)과 가장 최근의 복지인식 조사를 수행한 14차(2019년)자료를 활용하여 분석을 실

시하였다. 

본 연구의 분석대상자는 2차와 14차 모두 응답한 자를 대상으로, 14차년도에서의 서비스 경험자와 미경

험자를 매칭한 뒤에, 2차에서는 서비스를 모두 경험하지 않은 자들이 14차에서의 서비스 경험 여부에 따

른 노인복지인식과 일반복지인식에 대한 변화를 살펴보았다. 

3. 분석변수

본 연구에서 사용한 종속변수는 복지인식으로 한국복지패널은 총 12개의 문항으로 복지국가 및 재분배 

정책 일반에 대한 일반복지인식과 각 대상집단별 구체적인 복지프로그램별 인식을 묻고 있다. 본 연구에

서는 그 중 김사현(2012)과 마찬가지로 복지인식 중 프로그램 특수적(program-specific)인 관점에서 노인복

지와 직접적으로 관련된 정책에 대한 정부역할 및 정부정책에 대한 평가, 총체적인(holistic) 관점에서 일

반화된 방식으로 복지인식을 묻고 있는 소득재분배와 성장-분배 문제를 대표적인 복지인식 문항으로 선정

하였다. 

본 연구에서는 복지급여 수급경험에 따른 노인의 복지인식에 미치는 영향을 살펴보기 위해 기초연금과 

노인복지서비스로 구분하고, 각각의 집단변수와 시간변수의 상호작용항을 독립변수로서 분석하고자 한다. 

노인복지서비스의 경우 의료비지원, 노인무료급식, 물품서비스, 가정봉사서비스, 식사배달서비스, 방문가

정 및 간병서비스, 이동편의서비스, 주야간보호서비스 중 하나라도 이용시 노인복지서비스 수급(1), 한 개

변수 조작적 정의

노인복지인식

*구체적인 복지 

프로그램

정부지출 노인생활지원 지출을 정부가 해야 한다
(1)덜 지출해야 한다 

-(5)더 지출해야 한다

정책평가 노인의 삶의 질 정책평가
(1)잘하지 않는다

-(5)매우 잘하고 있다

일반복지인식

*복지국가 및 

재분배정책 일반

소득격차 

해소
소득격차 해소가 정부책임이다

(1)매우 반대한다

-(5) 매우 동의한다 

성장과 분배 성장과 분배 중 무엇이 중요한가
(1)성장만 중요

-(4)분배만 중요

〈표 1〉종속변수
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도 이용하지 않을 시 노인복지서비스 미수급(0)으로 측정하였다. 노인복지서비스 문항 중 2차에서 노인일

자리사업과 사회교육서비스를 묻지 않고있고, 14차에서는 단기보호서비스를 묻지 않아 세 문항은 제외하

였다. 

또한 성별, 연령, 교육, 장애, 배우자, 가처분소득, 만성질환, 종교, 저소득여부, 독거를 통제변수로 사용

하였다. 

변수 조작적 정의

독립

변수

(1)

이중차이 집단(A)x시간(B)

집단변수(A) (1)기초연금 수급 (0)기초연금 비수급

시간변수(B) (1)2019 (0)2007 

독립

변수

(2)

이중차이 집단(A)x시간(B)

집단변수(A) (1)노인복지서비스 수급 (0)노인복지서비스 비수급

시간변수(B) (1)2019 (0)2007 

통제

변수

성별 (1)남 (0)여

연령 연속변수

교육수준
(2)무학 (3) 초등학교 (4)중학교 (5)고등학교 (6)전문대학 (7)대학교 

(8)대학원(석사) (9)대학원(박사)

장애 (1)장애 있음 (0)장애 없음

배우자 (1)배우자 있음 (0)배우자 없음

가처분소득 만원단위 

만성질환 (0)비해당 (1)3개월 미만 투병, 투약 (2)3~6개월 투병, 투약 (3)6개월 이상 투병, 투약

종교 (1) 종교 있음 (0) 종교없음

저소득가구
(1)저소득가구 (2)일반가구 

*균등화소득에 따른 가구구분으로 공공부조 이전의 균등화 경상소득의 중위 60% 기준

독거 (1)독거 (0)비독거

〈표 2〉 독립변수  통제변수
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4. 분석방법

실험집단(Treatment group)과 통제집단(Control group)의 성향을 별도로 설정하지 않고 집단을 비교하

는 방법을 정책 또는 프로그램 경험 외의 다른 조건을 통제할 수 없는 문제를 가진다(김사현, 2012). 따라

서 많은 연구자들은 정책 및 서비스 경험 효과를 살필 때 성향점수매칭(propensity score matching, PSM) 

방법을 활용하여 문제를 제거하고자 하였다(한수정·문상호, 2014; 신혜리·이민아, 2018; 이호용·문용필, 

2015). 특히 수급 대상자가 특정한 조건을 가져야 할 경우, 통제집단에 비해 실험집단의 특성이 매우 다를 

수 있기 때문에 기초연금 및 노인복지서비스 수급경험에 대한 효과를 살펴본 선행연구에서 성향점수매칭

방법을 활용하였다(남재욱·신혜리, 2017; 김사현, 2012). 따라서 본 연구는 성향점수매칭 분석을 활용하여 

기초연금 수급집단과 비수급집단, 노인복지서비스 수급집단과 비수급집단을 구분하여 비교하고자 하였다. 

정책 또는 서비스 경험의 효과를 살펴보기 위해 성향점수매칭을 통해 그룹 간 성향 차이를 조정하고 

나서, 정책 또는 서비스 경험 전후의 효과를 살펴보기 위해 이중차이분석(Difference-in-Difference)을 많은 

연구들에서 사용한다(남재욱·신혜리, 2017; 김사현, 2012). 이중차이분석은 전후차이와 집단차이의 결과를 

빼는 방식이며, 집단차이에서 전후차이를 빼거나 전후차이에서 집단차이를 빼면 이중차이 효과인 의 값

을 가진다(민기채, 2011). 종단패널회귀분석을 통해 시간의 흐름에 따른 독립변수와 종속변수 간 영향관계

를 살펴볼 수도 있으나, 두 시점에 따른 변화 정도를 명확하게 비교하기에는 이중차이분석이 적합하기 때

문에 본 연구는 이중차이분석을 활용하였다. 

이에 따라 본 연구에서는 복지급여 수급경험에 따른 노인의 복지인식에 미치는 영향을 살펴보기 위해 

성향점수매칭분석과 이중차이분석을 실시하였다. 

2019년 2007년 전후차이

실험집단      

통제집단    

집단차이    

〈표 3〉 이 차이분석 매커니즘
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제3  연구 결과

 1. 성향매칭분석

복지급여 수급경험과 복지인식 간의 관계를 살펴보기 위해 우선적으로 기초연금 및 노인복지서비스 수

급집단(실험집단, Treatment group)과 비수급(통제집단, Control group)으로 설정하고자 하였다. 본 연구는 

성별, 연령, 교육수준, 장애, 배우자, 가처분소득, 경상소득, 만성질환, 종교, 저소득가구, 독거로 구성된 설

명요인을 활용하여 로지스틱 모형을 추정하였다.

성향점수매칭 전(Unmatched)에 비해 성향점수 후(Matched)의 값들이 비교적 0에 가깝게 수렴하여 두 

그룹 간의 성향이 유사해졌음을 확인하였다. 기초연금은 대부분 0과 비슷하게 수렴하였으나, 노인복지서비

스의 경우에는 성향수매칭 전과 비교적 유사한 분포를 보이는 한계점을 갖고 있다. 그럼에도 불구하고 성

향점수매칭 전보다는 0에 가까워서 두 그룹 간의 성향이 제한적으로 유사해졌음을 확인하였다. 

구분
기초연금 노인복지서비스

Coef. S.E z P>z Coef. S.E z P>z

성별 0.23 0.09 2.65 ** -0.01 0.14 -0.08 　

연령 -0.02 0.00 -5.66 *** 0.00 0.01 -0.09 　

교육수준 -0.41 0.03 -12.46 *** -0.12 0.05 -2.30 *

장애 0.22 0.12 1.81 + 0.28 0.20 1.40 　

배우자 -0.97 0.11 -8.88 *** -0.15 0.17 -0.86 　

가처분소득 0.00 0.00 3.74 *** 0.00 0.00 -2.93 **

경상소득 0.00 0.00 -3.81 *** 0.00 0.00 2.85 **

만성질환 -0.12 0.04 -3.21 ** 0.05 0.06 0.93 　

종교 0.17 0.08 2.14 * -0.08 0.13 -0.62 　

저소득 1.37 0.10 13.51 *** 0.69 0.16 4.29 ***

독거여부 -0.40 0.15 -2.69 ** -0.23 0.22 -1.04 　

_cons 3.21 0.36 8.92 *** 2.38 0.54 4.41 ***

 LR chi2 734314*** 67.63***

Pseudo R2 0.15 0.03 

N 4450 4450

〈표 4〉 로지스틱 분석 결과
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〔그림 2〕성향 수매칭 그래  

2. 인구사회학  특성

성향점수를 통해 매칭된 실험집단과 통제집단들을 대상으로 연구모형에 투입된 변수들의 기술통계를 

분석하여 인구사회학적 특성을 파악하였다. 본 연구에서는 현금급여인 기초연금과 노인복지서비스 이용여

부에 따른 복지인식의 차이를 별개의 연구모형으로 분리하여 분석하였으므로, 기술통계 역시 각기 따로 

진행하였다.

우선 기초연금 모형의 경우, 네 가지 종속변수 중 5점 리커트 척도로 응답한 “노인생활지원 지출을 정

부가 해야 한다”, “노인의 삶의 질 정책평가”, “소득격차 해소가 정부 책임이다”라는 세 가지 질문의 평균

값은 각각3.62(sd=), 3.34(sd=), 3.82(sd=)로 나타났다. 성장과 분배 중 어느 쪽을 더 중요하게 여기는지는 4

점 척도로 측정되었고, 이에 대한 응답자들의 평균값은 2.42(sd=0.74)로 나타났다.

응답자 중 남성은 61.58%(250명), 여성이 36.42%(156명)이었으며 평균 연령은 66.05(sd=12.62)세였다. 교

육수준은 초졸 이상 중졸 미만이 36.95%(150명)으로 가장 많았고 고졸 이상 전문대졸 미만(20.69%, 84명)

이 그 뒤를 이었다. 평균 가처분소득은 2448.71만원(sd=2174.93)이었으며 장애판정을 한 번이라도 받지 않

은 사람(88.92%, 361명)이 장애판정을 받은 사람(11.08%, 45명)보다 압도적으로 많았다. 배우자가 없는 이

들은 28.57%(290명)으로 배우자가 있는 경우(71.43%, 290명)에 비해 적었으며 6개월 이상 만성질환을 앓고 

있는 이들이 66.26%(269명)로 만성질환없다고 응답한 이들(30.3%, 123명)에 비해 두 배 이상 많았다. 종교

가 있다고 응답한 이들이(56.68%, 229명) 없는 이들(43.32%, 175명)보다 많았으며, 노인 1인가구의 비중은 

15.76%(64명)으로 나타났다.

다음으로는 노인복지서비스 모형에 해당하는 연구대상자들의 특징을 살펴보도록 한다. 종속변수 중 “노

인생활지원 지출을 정부가 해야 한다”, “노인의 삶의 질 정책평가”, “소득격차 해소가 정부 책임이다”, 

“성장과 분배”라는 네 가지 질문의 평균값은 각각 3.64(sd=0.80), 3.34(sd=0.87), 3.80(sd=0.93), 그리고 

2.41(sd=0.75)로 나타났다. 남성은 61.95%(241명), 여성이 38.05%(148명)이었으며 평균 연령은 

66.20(sd=12.21)세였다. 교육수준은 초졸 이상 중졸 미만이 36.76%(143명)으로 가장 많았고 고졸 이상 전문

대졸 미만(19.54%, 76명)이 그 뒤를 이었다. 평균 가처분소득은 2486.25만원(sd=2502.60)이었으며 장애판정
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을 한 번이라도 받지 않은 사람은 88.95%(346명), 장애판정을 받은 사람은 11.05%(43명)로 집계되었다. 

27.76%(108명)는 배우자가 없다고 응답했으며 배우자가 있는 이들은 72.24%(2981명)이었다. 6개월 이상 만

성질환을 앓고 있는 이들이 65.55%(255명)로 만성질환없다고 응답한 이들(31.36%, 122명)에 비해 두 배 이

상 많았다. 종교가 있다고 응답한 이들이(56.56%, 220명) 없는 이들(43.44%, 169명)보다 많았으며, 노인 1인

가구의 비중은 15.42%(60명)으로 나타났다. 이상의 빈도분석 결과는 아래 <표 5>에 나타나 있다.

구분

기초연금 모형 노인복지서비스 모형

N

mean

%

sd

N

mean

%

sd

종속

변수

노인생활지원 지출을 정부가 해야 한다 3.62 0.79 3.64 0.80

노인의 삶의 질 정책평가 3.34 0.87 3.34 0.87

소득격차 해소가 정부책임이다 3.82 0.93 3.80 0.93

성장과 분배 2.42 0.74 2.41 0.75

성별
남성 250 61.58 241 61.95

여성 156 38.42 148 38.05

연령 66.05 12.62 66.20 12.21

교육

수준

무학 66 16.26 66 16.97

초졸 150 36.95 143 36.76

중졸 64 15.76 64 16.45

고졸 84 20.69 76 19.54

전문대졸 12 2.96 11 2.83

대졸 29 7.14 28 7.2

석사졸 1 0.25 1 0.26

가처분소득 2448.71 2174.93 2486.25 2502.60

장애여

부

장애있음 361 88.92 346 88.95

장애없음 45 11.08 43 11.05

배우자

유무

무배우자 116 28.57 108 27.76

유배우자 290 71.43 281 72.24

만성질

환

비해당 123 30.3 122 31.36

3개월 미만 7 1.72 7 1.8

3~6개월 7 1.72 5 1.29

6개월 이상 269 66.26 255 65.55

종교 

여부

종교 없음 175 43.32 169 43.44

종교 있음 229 56.68 220 56.56

독거

여부

비독거 342 84.24 329 84.58

독거 64 15.76 60 15.42

〈표 5〉 연구 상자 인구사회학  특성 빈도분석 결과 
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3. 이 차이분석 

(1) 기 연  수 경험과 복지인식 간 계 

복지인식 중 노인복지인식에 대해 기초연금 수급경험에 따라 어떤 영향을 미치는지 살펴본 결과, 기초

연금을 수급받는 집단은 시간의 흐름에 따라 노인생활지원 지출을 정부가 더 해야 한다고 생각하는 것으

로 변화하였다(Coef.=0.76, p-value<0.001). 이와 같은 결과는 기초연금 수급을 통해 빈곤 및 경제적인 복

지부문에 대해 긍정적으로 변화하고 있다는 남재욱·신혜리(2017)의 연구결과와도 일치하는 결과이다. 

하지만, 기초연금 수급경험 집단은 노인 삶의 질과 관련된 정책에 대해서는 부정적으로 평가하였다

(Coef.=-0.39, p-value<0.1). 이와 같은 결과는 현금급여를 지급받았을 때, 현금지출에 대해서는 긍정적인 

복지 인식을 갖고 있지만 낮은 기초연금의 금액으로 인해 노인 삶의 질에 긍정적으로 평가하지 않았기 때

문으로 추측된다. 다만 이와 같은 연구결과는 p-value<0.10수준으로 해석에 유의가 필요하다. 

그 외의 교육수준, 가처분소득, 독거여부가 노인복지인식과 유의미한 결과를 갖는 것으로 나타났다. 이

상 구체적인 분석결과는 다음 <표 6>과 같다.

구분
노인복지인식(1) 정부지출 노인복지인식(2) 정책평가

Coef. S.E z P>z Coef. S.E z P>z

집단변수(A) -0.06 0.11 -0.50 　 0.43 0.13 3.46 **

시간변수(B) -0.09 0.01 -6.21 *** 0.06 0.02 4.00 ***

이중차이(A*B) 0.76 0.19 4.04 *** -0.39 0.20 -1.94 †

통제변수

성별 0.00 0.09 -0.03 　 -0.05 0.10 -0.52 　

연령 0.00 0.00 0.69 　 0.00 0.00 0.22 　

교육 0.03 0.03 1.02 　 -0.13 0.04 -3.52 ***

장애 -0.10 0.12 -0.84 　 0.18 0.13 1.37 　

배우자 -0.15 0.13 -1.12 　 -0.01 0.15 -0.09 　

가처분소득 0.00 0.00 -1.90 † 0.00 0.00 1.99 *

만성질환 -0.02 0.03 -0.71 　 -0.01 0.03 -0.30 　

종교 0.11 0.08 1.45 　 0.07 0.09 0.85 　

저소득 0.02 0.09 0.16 　 0.09 0.10 0.88 　

독거 -0.31 0.17 -1.80 † 0.01 0.19 0.05 　

상수 3.94 0.37 10.63 *** 2.89 0.41 6.96 ***

R-squared

Within 0.14 0.19 

Between 0.20 0.16 

Overall 0.19 0.14 

Wald chi2 88.77*** 69.75***

N 404 404

†: p<0.1 * : p<.05, ** : p<.01,  *** : p<.001

〈표 6〉 기 연 수 경험과 노인복지인식 간 계
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복지인식 중 일반복지인식에 대해 기초연금 수급경험에 따라 어떤 영향을 미치는지 살펴본 결과, 기초

연금을 수급받는 집단은 시간의 흐름에 따라 소득격차 해소는 정부의 책임(Coef.=0.46, p-value<0.05)으로 

이라고 생각하였으며, 성장과 분배 중에서는 분배가 더 중요한 것(Coef.=0.36, p-value<0.1)으로 나타났다. 

이와 같은 결과는 기초연금 수급을 통해 복지수혜계층이 복지를 지지하는 경향이 있다고 나타난 선행연구

(남재욱·신혜리, 2017; 주은석·백정미, 2007; 김희자, 2013)와도 일치된 경향을 보인다. 

특히 ‘성장과 분배 중 어느 쪽을 중요하게 생각하는가’ 하는 질문에 대해서는 2007년과 2013년 사이의 

복지인식 변화를 분석했던 남재욱·신혜리(2017)의 문헌에서는 유의미한 결과가 나타나지 않았으나, 6년의 

시간이 지나 2019년 데이터를 활용하여 비교한 본 연구에서는 유의미한 결과가 나타났다. 이는 복지제도

의 장기적 운영과 그에 따른 수급자들의 경험을 통해 시간의 흐름에 따라 복지인식의 긍정적인 변화가 실

제로 일어나고 있는 것으로 볼 수 있다. 다만 이와 같은 연구결과는 p-value<0.10 수준으로 해석에 유의가 

필요하다. 

통제변수 중에서는 연령, 만성질환, 저소득이 일반 복지인식에 유의미한 영향을 미치는 것으로 나타났

다. 이상의 분석결과는 다음 <표 7>에 구체적으로 나타나 있다.

구분
일반복지인식(1) 소득격차 해소 일반복지인식(2) 성장과 분배

Coef. S.E z P>z Coef. S.E z P>z

집단변수(A) -0.34 0.14 -2.35 * -0.20 0.11 -1.78 †

시간변수(B) -0.04 0.02 -2.18 * -0.02 0.01 -1.16 　

이중차이(A*B) 0.46 0.23 1.99 * 0.36 0.19 1.90 †

통제변수

성별 0.02 0.11 0.17 　 -0.14 0.09 -1.53 　

연령 0.01 0.01 2.02 * 0.00 0.00 0.28 　

교육 0.02 0.04 0.47 　 0.00 0.03 0.11 　

장애 -0.05 0.15 -0.31 　 0.03 0.12 0.21 　

배우자 -0.11 0.17 -0.62 　 -0.09 0.14 -0.68 　

가처분소득 0.00 0.00 -0.59 　 0.00 0.00 0.43 　

만성질환 0.02 0.04 0.61 　 -0.06 0.03 -1.83 †

종교 0.03 0.10 0.34 　 -0.01 0.08 -0.18 　

저소득 -0.02 0.12 -0.13 　 0.18 0.10 1.85 †

독거 -0.24 0.22 -1.10 　 -0.01 0.17 -0.06 　

상수 3.51 0.47 7.46 *** 2.44 0.38 6.45 ***

R-squared

Within 0.08 0.21 

Between 0.05 0.03 

Overall 0.05 0.04 

Wald chi2 19.58 16.51 

N 404 404

†: p<0.1 * : p<.05, ** : p<.01,  *** : p<.001

〈표 7〉 기 연 수 경험과 일반복지인식 간 계
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(2) 노인복지서비스 수 경험과 복지인식 간 계 

복지인식 중 노인복지서비스 수급경험과 노인복지인식 간 관계를 살펴본 결과 집단변수 및 이중차이변

수 모두 유의미하지 않게 나타났다. 이와 같은 결과는 선별적인 복지급여경험이 복지인식에 유의미한 결

과를 미치지 못한 것을 확인할 수 있었다. 

통제변수 중에서는 교육수준, 가처분소득이 노인복지인식에 통계적으로 유의한 영향을 미치는 것으로 

나타났다. 이상의 분석결과는 다음 <표 8>에 구체적으로 나타나 있다.

구분

노인복지인식(1) 정부지출 노인복지인식(2) 정책평가

Coef. S.E z P>z Coef. S.E z P>z

집단변수(A) -0.07 0.24 -0.28 　 -0.08 0.26 -0.29 　

시간변수(B) -0.05 0.03 -1.92 † 0.05 0.03 1.74 †

이중차이(A*B) 0.17 0.33 0.51 　 -0.17 0.35 -0.48 　

통제변수

성별 0.00 0.09 -0.01 　 -0.01 0.10 -0.13 　

연령 0.00 0.00 -0.22 　 0.00 0.00 -0.08 　

교육 0.01 0.04 0.41 　 -0.14 0.04 -3.57 ***

장애 -0.06 0.13 -0.47 　 0.11 0.14 0.79 　

배우자 -0.06 0.15 -0.43 　 -0.17 0.16 -1.02 　

가처분소득 0.00 0.00 -2.22 * 0.00 0.00 1.82 †

만성질환 -0.03 0.03 -1.03 　 0.01 0.04 0.40 　

종교 0.11 0.08 1.40 　 0.10 0.09 1.16 　

저소득 0.00 0.09 0.01 　 0.15 0.10 1.43 　

독거 -0.23 0.19 -1.23 　 -0.08 0.21 -0.37 　

상수 4.18 0.46 9.06 *** 3.43 0.51 6.80 ***

R-squared

Within 0.20 0.16 

Between 0.13 0.12 

Overall 0.13 0.11 

Wald chi2 57.10*** 50.58***

N 389 389

〈표 8〉 노인복지서비스 수 경험과 노인복지인식 간 계
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복지인식 중 노인복지서비스 수급경험과 일반복지인식 간 관계를 살펴본 결과 이중차이변수 모두 유의

미하지 않게 나타났다. 노인복지서비스 수급집단은 성장과 분배 중 성장을 더 중요하게 여기는 것으로 

p<0.1 수준에서 유의미하게 나타났지만, 이중차이 효과는 유의미하지 않는 것으로 나타났다. 이와 같은 결

과는 선별적인 복지급여경험이 복지인식에 유의미한 결과를 미치지 못한 것을 확인할 수 있었다. 통제변

수 중에서는 연령이 일반복지인식에 유의한 영향을 미치는 것으로 나타났다. 이상의 분석결과는 다음 <표 

9>에 구체적으로 나타나 있다.

구분

일반복지인식(1) 소득격차 해소 일반복지인식(2) 성장과 분배

Coef. S.E z P>z Coef. S.E z P>z

집단변수(A) -0.39 0.29 -1.35 　 -0.44 0.23 -1.86 †

시간변수(B) -0.02 0.03 -0.57 　 -0.01 0.03 -0.46 　

이중차이(A*B) 0.16 0.39 0.41 　 0.20 0.32 0.64 　

통제변수

성별 -0.02 0.11 -0.22 　 -0.15 0.09 -1.61 　

연령 0.01 0.01 2.26 * 0.00 0.00 0.09 　

교육 0.02 0.04 0.48 　 0.01 0.04 0.17 　

장애 -0.07 0.16 -0.43 　 0.12 0.13 0.92 　

배우자 -0.09 0.18 -0.52 　 -0.11 0.14 -0.75 　

가처분소득 0.00 0.00 -1.50 　 0.00 0.00 0.09 　

만성질환 0.02 0.04 0.44 　 -0.05 0.03 -1.60 　

종교 0.04 0.10 0.40 　 -0.04 0.08 -0.54 　

저소득 -0.14 0.12 -1.17 　 0.12 0.09 1.31 　

독거 -0.30 0.23 -1.32 　 0.01 0.19 0.08 　

상수 3.70 0.57 6.54 *** 2.84 0.46 6.21 ***

R-squared

Within 0.05 0.18 

Between 0.05 0.03 

Overall 0.05 0.04 

Wald chi2 18.70 15.97 

N 389 389

〈표 9〉 노인복지서비스 수 경험과 일반복지인식 간 계
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제4  결론  제언

본 연구는 경험한 복지급여 유형에 따라 복지인식이 달라진다는 국내 문헌들의 연구결과에 착안(남재

욱·신혜리, 2017), 현금급여인 기초연금과 서비스급여인 노인복지서비스 이용집단을 구분하여 노인들이 경

험한 복지급여수급 또는 이용이 노인복지인식 및 일반복지인식에 어떠한 영향을 미치는지를 검증하고자 

하였다. 이를 위해 한국복지패널 2차(2007년) 및 14차(2015년) 자료를 이용하여 성향점수매칭(PSM) 및 이

중차이분석을 실시하였다. 

첫째, 기초연금 수급경험과 노인복지인식 간 관계를 살펴본 결과 기초연금 수급경험을 가질수록 노인복

지인식에 대해서는 다소 상반된 인식을 갖고 있는 것으로 나타났다. 즉, 기초연금을 수급받는 집단은 시간

의 흐름에 따라 노인생활지원 지출을 정부가 더 해야 한다고 생각하였으나 기초연금 수급경험 집단은 노

인 삶의 질과 관련된 정책에 대해서는 부정적으로 평가하였다. 기초연금이라는, 당장 가처분소득을 증가시

켜 가계에 직접적으로 영향을 미치는 현금급여 수급경험이 정부의 현금지출에 대해서는 긍정적인 복지 인

식을 가지게끔 유도한 것으로 보인다. 그러나 기초연금 수급경험이 삶의 질을 긍정적으로 평가하는 데에

는 도움이 되지 않는다는 다소 상반되어 보이는 결과는 조심스럽게 접근하여 해석할 필요가 있는 것으로 

보인다. 삶의 질이라는 것은 매우 복합적인 개념이며, 기초연금 수급집단에 비하여 기초연금 대상이 되지 

않는 고소득층 또는 특수직역연금 수급집단과 같이 상대적으로 안정적인 노후소득을 누리고 있는 집단의 

평가를 상회하기에는 부족한 것으로 평가하고 있는 것으로 사료된다. 

둘째, 기초연금 수급경험과 일반복지인식 간 관계를 살펴본 결과 기초연금 수급경험이 있는 경우 전반

적으로 보편주의적인 복지제도에 관한 인식이 긍정적인 방향으로 변화하여 왔음이 확인되었다. 즉, 기초연

금 수급경험 집단일수록 소득격차 해소는 정부의 책임이라고 생각하는 경향이 비수급집단에 비하여 더 강

하며, 성장과 분배 중에서는 분배가 더 중요하다고 생각하고 있었다. 2007년과 2013년의 복지인식 결과를 

비교했던 남재욱·신혜리(2017)와 비교하였을 때, 복지국가 및 재분배정책 일반에 대한 지지가 조금 더 크

게 나타난 것을 확인할 수 있었으며, 이는 기초노령연금에서 기초연금으로 제도가 변화하면서 적용대상과 

급여수준의 확대 등을 경험한 노인가구들의 복지인식이 시간이 지나며 긍정적으로 변화하였음이 반영된 

결과라고 할 수 있다.

셋째, 기초연금의 결과와 다르게 노인복지서비스 수급경험은 노인복지인식과 일반복지인식 간의 관계는 

유의미한 이중차이를 가지지 않는 것으로 나타났다. 한국복지패널에서의 노인복지서비스가 자산조사형 선

별복지서비스로 조작화되어있음을 감안하면, 이와 같은 본 연구결과는 노인들이 경험한 선별적 복지급여

가 복지 인식 확대에는 유의미한 결과를 미치지 못한 것으로 해석할 수 있다. 따라서 선별적인 급여경험

보다는 보편적인 급여경험이 긍정적인 복지인식으로 유의미한 관계를 가질 수 있을 것으로 판단된다. 

본 연구에서는 준보편적 현금급여인 기초연금과 자산조사형 사회서비스인 노인복지서비스 경험에 따른 

노인들의 복지인식을 종단적으로 분석하여 시간에 따른 변화를 파악하였다는 데에서 함의를 가진다. 특히 

노인복지서비스와 관련된 기존 연구들에서는 선별적인 복지급여인 노인복지서비스와 보편적인 기초연금을 

하나의 변수로서 살펴보았는데 본 연구에서는 성격이 다른 두 급여를 구분하고, 각각 다른 결과가 나타남

을 발견한 것에 대한 함의를 가진다. 또한 복지인식이라는 것은 실제 급여수급 경험이 장기화되거나 제도 

개편을 통해 적용대상이나 급여수준이 확대되면서 장기적으로 영향을 받아 변화할 수 있으므로, 기존의 

연구들보다 더 긴 시간 간격(2007년과 2019년)에 따른 효과를 살펴봄으로써 기존 연구에서는 유의미하지 
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않았던 변수의 효과성을 확인하였다는 것에 의의를 가진다. 

기존 연구들에서는 한국 노인의 부정적인 복지인식을 가졌던 원인이 한국 노인의 그동안 복지체험을 

적절하게 제공받지 못하였다고 지적하고 있는데(남재욱·신혜리, 2017), 본 연구에서는 그로부터 더 나아가 

장기적으로는 보편적인 성격의 장기적인 복지급여 제공을 통한 복지인식 강화를 통해 복지확대의 근거를 

마련할 수 있다는 가능성을 발견하였다. 
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1. 아동의 학교적응에 영향을 미치는 요인: 

한국복지패널에 참여한 1990년대생과 2000년대생의 차이를 중심으로

2. 아동 및 청소년의 행동평가척도(K-CBCL)의 5가지 하위 개념

(우울 및 불안, 주의집중, 위축, 비행, 공격성) 각각의 변화궤적 유형 확인

[제2주제]

아동





아동의 학교 응에 향을 미치는 요인:

한국복지패 에 참여한 1990년 생과 2000년 생의 차이를 심으로

정선영(인천대학교)

본 연구는 1990년대생과 2000년대생 아동의 학교적응 수준에 차이가 있는지 그리고 이들의 학교적응 

수준을 설명하는 요인의 영향력에 차이가 있는지 살펴보았다. 이를 위해 한국복지패널의 2006년 패널(2006

년 초등학교 4, 5, 6학년; 2009년 중학교 1, 2, 3학년)과 2015년 패널(2015년 초등학교 4, 5, 6학년; 2018년 

중학교 1, 2, 3학년)을 분석에 사용하였다. 주요 연구결과는 다음과 같다. 첫째, 초등 고학년의 학교적응 수

준은 1990년대생과 2000년대생 간에 차이가 없었다. 이들의 학교적응 수준을 설명하는 요인으로 성별, 연

령, 자아존중감, 건강인식, 성적, 학교폭력 피해경험이 유의한 것으로 나타났다. 둘째, 중학생의 학교적응 

수준은 2000년대생이 1990년대생에 비해 높았다. 중학생의 학교적응 수준을 설명하는 요인은 초등 고학년

과 동일하게 성별, 자아존중감, 건강인식, 성적이었으며, 연령과 학교폭력 피해경험의 영향력이 유의하지 

않은 점은 초등 고학년 결과와 달랐다. 또한, 1990년대생은 학교적응이 좋다고 인식하더라도 학교적응 ‘중’

과 ‘상’ 집단에 분포되어 있는 것과 달리 2000년대생은 ‘상’ 집단에 집중적으로 분포되어 있었다. 셋째, 초

등 고학년 시기의 학교적응 수준을 비롯하여 모든 조건이 동일할 때 초등 고학년부터 중학생 시기까지의 

긍정적 학교적응 변화 폭은 2000년대생이 1990년대생에 비해 컸다. 초등 고학년 시기에 비해 자아존중감

과 성적이 높아질 때, 학교폭력 피해경험이 감소할 때 긍정적 학교적응 변화 폭도 커지는 것으로 나타났

다. 1990년대생과 2000년대생의 학교적응 수준과 설명요인의 영향력 차이가 어디에서 기인하는지 논하였

으며, 2000년대생의 학교적응 수준을 높이기 위한 방안을 제시하였다.

주요어: 학교적응, 자아존중감, 성적, 학교폭력, 한국복지패널

제1  연구의 필요성  목

학교가 주요 생활공간인 아동에게 학교적응은 아동의 웰빙과 발달에 주요한 영향력을 미친다(소선숙, 

김청송, 2016; Currie et al., 2012). 초기의 학교적응 개념은 학업성적이나 성취수준과 같은 교육의 결과에 

초점을 맞추었으나(이상직, 전영구, 정우연, 한신갑, 2016) 최근에는 개인의 학업동기, 우울과 같은 심리정

서적 요인을 비롯하여 교사와 친구와의 관계와 같은 사회적 요인(박병선, 배성우, 박경진, 서미경, 김혜지, 

2017)과 함께 학교생활에 대한 흥미와 규범준수 등을 다루고 있다(Woolley & Grogan-Kaylor, 2006). 

학교적응에 영향력을 미치는 요인들은 아동개인 요인, 가족 요인, 학교생활 요인으로 나누어 살펴볼 수 

있다. 아동개인 요인의 경우, 일반적으로 연령이 높아질수록 학교적응 수준이 낮아지고(윤여진, 정인경, 

2014) 자아존중감이 높을수록 학교적응 수준도 높은 것으로 나타났다(원재순, 김진숙, 2016). 남자 아동은 

여자 아동에 비해 학교적응에 영향을 미치는 것으로 알려진 학업 스트레스 수준은 낮지만(박새와, 2012) 

또래 관계의 질도 낮아(김성화, 2015) 학교적응 수준에서 성별에 따라 유의미한 차이가 없다는 연구결과가 
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보고되고 있다(황인희, 2008). 비만과 같은 건강요인도 위축과 같은 사회정서적 요인을 매개하여 아동의 

학교적응에 부정적인 영향을 미치는 것으로 알려져 있다(유지희, 한창근, 2017). 가족 요인을 살펴보면, 가

구의 소득이나 부모의 학력이 낮을수록, 양부모가정이 아닌 경우에 학교적응 수준이 낮았으며(전병규, 오

주리, 2015) 부모의 방임과 학대(조윤영, 2019)는 학교적응에 부적인 영향력을, 온정적이고 수용적인 태도

(박영진, 2019)는 정적인 영향력을 미치는 것으로 알려져 있다. 학교생활 요인의 경우, 학업성적은 학교적

응 수준에 정적인 영향을 미치며(양은별, 김태우, 박은혜, 이소연, 정익중, 2015), 전학경험은 아동의 우울 

및 불안을 매개하여 학교생활 적응 수준을 낮추는 것으로 나타났다(이응택, 주현주, 유난영, 2014). 또래애

착은 학교적응에 정적인 영향력을 미치지만(황종호, 이향숙, 유숙경, 장성화, 2017) 학교폭력 피해경험은 

부적인 영향력을 미치는 것으로 보고되고 있다(김재엽, 장용언, 민지아, 2011).

학교적응에 영향력을 미치는 이러한 요인들의 영향력은 누구를 대상으로 언제 측정하였는지와 상관없

이 보편적이고 일관적일 것이다. 그러나 아동이 적응해야 하는 대상인 학교라는 제도와 아동을 둘러싼 사

회가 변화하고 있다는 점에서 그 영향력의 크기에는 차이가 있으리라 짐작할 수 있다. 본 연구는 한국복

지패널에서 3년마다 실시한 1차(2006년)부터 13차(2018년)까지의 아동부가조사 자료를 이용하여 아동의 학

교적응 수준의 변화와 학교적응에 영향력을 미치는 요인을 살펴보고자 하였다. 이를 위하여 2006년 1차 

조사(초등학교 4, 5, 6학년), 4차 조사(중학교 1, 2, 3학년), 10차 조사(조사에 새롭게 참여한 초등학교 4, 5, 

6학년), 13차 조사(중학교 1, 2, 3학년) 자료를 이용하였으며 2006년 1차, 4차 조사에 참여한 아동을 1990년

대생, 10차, 13차 조사에 참여한 아동을 2000년대생으로 명명하였다. 2006년에 초등학교 4, 5, 6학년에 해

당하는 1차 조사 참여 아동은 1993년~1997년생(주로 1994년~1996년생)이며 2015년에 초등학교 4, 5, 6학년

에 해당하는 10차 조사 참여 아동은 2002~2006년생(주로 2003년~2005년생)이다.   

1990년대에 출생한 집단과 2000년대에 출생한 집단이 경험하는 학교는 여러 측면에서 차이가 있는데, 

2000년대에 출생한 집단은 무상급식1)의 혜택을 받았으며 2011년 초중등교육법 시행령이 개정되면서 학교

에서 체벌을 경험하지 않았다. 중학교 자유학기제가 실시되었으나 자율형 사립고와 특목고가 확대되면서 

‘일반고의 슬럼화’와 ‘고교 입시’ 과열을 경험하기도 하였다(김경근, 조상식, 정은희, 김유현, 2015; 허광영, 

2018). 

1990년대 중반 이후 학교폭력에 대한 관심이 높아지면서 2005년 학교폭력 예방 및 대책 5개년 기본계

획이 수립되었으나 학교폭력이 즉각적으로 감소한 것은 아니었다. 아동종합실태조사에 나타난 학교폭력 

피해경험은 2008년 9-11세 61.8%, 12-18세 39.2%에서 2013년 각각 38.6%와 29.7%, 2018년 각각 34.5%와 

28.2%로 점차 감소하여(양태정, 2019) 1990년대생에 비해 2000년대생이 학교폭력에 노출되는 위험이 줄어

들었음을 알 수 있다. 학업부적응과 관련있는 학업중단의 경우, 1990년대 출생집단과 2000년대 출생집단 

모두 0.7%~1%의 학업중단률을 보여 큰 차이가 없으나 2000년대 중후반에 비해 2010년대 중후반에 초등학

생의 학업중단률은 높아진 반면에 중학생의 학업중단률은 낮아진 특성을 보인다(한국교육개발원, n.d.). 체

벌금지, 자유학기제, 학교폭력 피해경험을 살펴보았을 때 2000년대생의 학교적응 수준이 1990년대생에 비

해 높을 것이라 예상되지만 초등학생 시기의 높은 학업중단률을 보았을 때 단정짓기 어렵다. 또한, 사교육 

과열2)이 반영하는 학업성취에 대한 강조와 함께 학생, 학부모, 교사 모두 ‘옛날과는 달라졌다’는 현직 초, 

중, 고 교사들의 응답(이자형, 2017)을 볼 때 1990년대 출생집단과 2000년대 출생집단의 학교적응을 설명

하는 요인의 영향력도 다르리라는 점을 짐작할 수 있다. 

1) 2007년 경상남도 거창에서 지자체 단위에서 최초로 무상급식을 실시하였으며 서울시는 2011년 공립초등학교를 시작으로 

2012-2014년 모든 초등학교와 중학교, 2021년 고등학교까지 무상급식을 확대하였다. 

2) 2007년 사교육 참여학생 1인당 월평균사교육비는 초, 중, 일반고 학생 각각 25.6만원, 31.4만원, 38.8만원이었으나, 2017년에는 

각각 30.7만원, 43.2만원, 53.4만원으로 증가하였다(통계청, n.d.).
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학교와 관련된 제도뿐 아니라 1990년대 출생집단과 2000년대 출생집단은 인구사회학적 차원에서도 차

이를 보인다. 2002년은 처음으로 40만명대의 출생아 수를 기록하면서 우리나라가 초저출산 기준 출산율인 

1.3에 미달하는 1.178의 합계출산율을 보인 해로 합계출산율은 이후에도 1.3을 넘지 못하다 2010년 1.226으

로 마감하였다. 반면에 1990년대 초반에는 1.7 이상의 합계출산율을 보여 1980년대 후반 출산율을 능가하

였으며 1990년대에는 전반적으로 매년 65만명 안팎의 출생아 수를 보였다(통계청, n.d.). 2003년 고령화 및 

미래사회위원회가 설립되고 2006년 제1차 저출산 고령사회 기본계획이 발표되었는데, 이는 2000년대 중반 

이후 출생 집단은 보육 및 유아 교육, 다자녀 가정을 위한 경제적 혜택 등 1990년대 출생집단에 비해 사

회적 관심과 혜택에 더 많이 노출되었으리라는 점을 시사한다. 이러한 사회적 변화는 학교 관련 제도의 

변화와 함께 2000년대 출생집단의 학교적응 수준에 정적인 영향력을 미쳤으리라 예상할 수 있다. 

이 두 집단은 해당년도 여자 출생아 100명당 남자 출생아수를 보여주는 출생성비에서도 차이가 나타난

다. 1980년대에 출생성비가 평균적으로 110을 넘지 않았던 것에 비해 1993년과 1994년에는 115명 이상을 

기록하고 1990년대 전반적으로 출생성비가 평균 110을 넘는 양상을 보여준다. 2000년대에는 2000년에 가

장 높은 110.2를 보인 이후 점차 낮아져 2010년에는 106.9의 출생성비를 보인다(통계청, n.d.). 가부장적 가

정환경이 20대 남성의 우울에 직접적으로 영향을 미친다는 연구결과(성윤희, 정주리, 2019)를 통해 유추해 

볼 때, 남아선호 사상이 최고 수준을 보인 1990년대에 출생한 남자 아동의 사회정서적 적응 수준은 2000

년대 출생한 남자 아동에 비해 낮고 이로 인해 성별이 학교적응 수준에 미치는 영향력은 1990년대 출생집

단과 2000년대 출생집단 사이에 차이를 보일 것이라 예측 가능하다. 그러나 남아선호 사상이 아동의 웰빙

과 발달에 미치는 영향력을 다룬 직접적인 연구가 없는 상황에서 영향력의 크기와 방향성의 차이는 확실

하지 않다.

본 연구는 1990년대 출생집단과 2000년대 출생집단의 학교적응 수준을 비교하고 학교적응 수준을 설명

하는 요인의 영향력이 출생시기에 따라 차이가 있는지를 확인하고자 하였다. 이를 위해 1990년대 출생한 

초등학교 고학년 집단과 중학생 집단을 2000년대 출생한 초등학교 고학년 집단과 중학생 집단과 각각 비

교하였다. 또한, 초등학교 고학년에서 중학생 시기까지의 학교적응 수준의 변화가 1990년대생과 2000년대

생 간에 차이가 있는지, 차이를 설명하는 요인은 무엇이며 이 요인의 영향력이 출생시기에 따라 차이가 

있는지 살펴보았다. 일반적으로 아동의 학교적응 수준은 연령이 높아지거나 학교급이 올라갈수록 낮아지

는 것으로 보고되고 있다(구장희, 안도희, 2017). 학업중단의 가장 큰 요인이 학교부적응임을 고려할 때 

1990년대 출생 중학생에 비해 낮아진 2000년대 출생 중학생의 학업중단률은 2000년대 출생집단의 연령증

가에 따른 학교적응 수준 감소폭이 1990년대 출생집단에 비해 작을 가능성을 시사한다. 그러나 2000년대 

출생집단은 고교 다양화 정책으로 인해 ‘고교 입시’와 과열된 사교육을 이른 시기부터 경험하고 있다는 

점에서 연령에 따른 학교적응 수준 감소폭이 1990년대 출생집단에 비해 작으리라고 예단하기는 어렵다. 

본 연구는 출생시기가 다른 두 집단의 아동이 학교적응에 어떠한 차이가 있는지를 살펴봄으로써 학교 

관련 제도와 인구사회학적 변화가 아동의 학교적응에 미치는 영향력을 고찰하고자 하였다. 1990년대생의 

학교적응을 분석한 2000년대 연구와 2000년대생의 학교적응 분석한 2010년대 연구를 비교하는 것도 이러

한 차이에 대한 통찰을 제공할 수 있으나 분석에 사용한 척도나 변인의 측정에서 차이를 보이고 있어 비

교 결과의 타당성이 떨어진다. 동일한 척도와 변인 측정을 통해 상이한 시기의 동일 연령대를 분석한 연

구는 패널조사의 역사가 길지 않은 우리나라에서는 흔하지 않은 시도이다. 아동을 둘러싸고 있는 사회환

경은 끊임없이 변화하고 있는 체계이며 아동은 그 안에서 적응하고 발달한다는 점에서 학교적응의 변화를 

분석한 본 연구는 이후 아동의 웰빙과 발달에 사회환경이 미치는 영향력을 살펴보는 데에도 기여할 것이

다. 본 연구에서 설정한 연구문제는 다음과 같다.      
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제2  연구문제

1. 초등학교 고학년의 학교적응 수준과 학교적응에 영향력을 미치는 요인은 1990년대생과 2000년대생 

간에 차이가 있는가?

2. 중학생의 학교적응 수준과 학교적응에 영향력을 미치는 요인은 1990년대생과 2000년대생 간에 차이

가 있는가?

3. 초등학교 고학년과 중학생의 학교적응 수준의 차이와 이를 설명하는 요인은 1990년대생과 2000년대

생 간에 차이가 있는가?

제3  연구방법

1. 연구 상

본 연구는 한국복지패널의 1, 4, 10, 13차년도 가구용 조사와 아동 부가조사 자료를 분석에 이용하였다. 

한국복지패널은 2006년도부터 수집된 자료로 현재 15차까지 수집되었으며 인구사회학적 특성, 소득계층, 

경제활동상태 등 다양한 인구집단별 생활실태 및 복지욕구와 관련된 정보를 조사하고 있다. 아동 부가조

사의 경우 2006년에 구성된 패널이 1차(초등 고학년), 4차(중학생), 7차(고등학생)까지 진행되면서 연령이 

높아짐에 따라 2015년에 초등 고학년 패널이 새롭게 구성되었다. 분석에 사용하는 변인에 결측치가 없는 

아동이 분석에 포함되었는데, 초등학교 고학년에 해당하는 1차와 10차는 각각 754명과 391명이 분석대상

이며 중학생 집단에 해당하는 4차와 13차는 각각 569명과 324명이 분석에 포함되었다. 이들의 인구사회학

적 특성은 아래의 ‘주요변인의 기술통계 및 상관관계’에 제시되어 있다. 초등학교 고학년에서 중학생 시기

까지의 학교적응 변화를 살펴보기 위해서는 두 시기 모두 결측치가 없는 자료가 사용되었는데 1차와 4차

를 연합한 자료에서는 569명, 10차와 13차를 연합한 자료에서는 311명이 분석에 포함되었다. 

2. 연구변인

1) 학교 응

한국복지패널은 박현선(1998), 서울아동패널(2005), 한국청소년패널조사(2006)를 이용하여 ‘심리사회적 학

교환경’이라는 학교적응 변인을 구성하고 있다. 총 9문항으로 구성되어 있으며 ‘학교생활이 즐겁다’, ‘배우

고 있는 대부분 과목을 좋아한다’, ‘선생님을 존경한다’과 같은 문항이 포함되어 있다. 각 문항에 대해 ‘1: 

전혀 그렇지 않다’부터 ‘4: 항상 그렇다’로 응답하도록 되어 있으며 역채점하도록 되어 있는 문항은 역코

딩 후 9개 문항의 평균을 산출하였다3). 평균이 높을수록 학교환경을 긍정적으로 인식하고 학교적응 수준

이 높은 것을 의미한다. 2006년 패널의 초등 고학년, 중학생 대상 신뢰도 계수는 각각 .72, .72였으며, 2015

년 패널 초등 고학년, 중학생 대상 신뢰도 계수는 각각 .76, .77이었다. 

3) 합산을 해서 총점을 산출하는 경우, 결측치가 있는 문항이 하나라도 있는 경우 변인값이 결측처리가 되기 때문에 평균을 산출

하였다. 이후 설명변인들도 이러한 이유로 평균을 산출하였다. 
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2) 학교 응 설명변인

(1) 아동개인요인

선행연구를 기초로 아동개인요인으로 아동의 성별, 연령, 자아존중감, 건강인식을 고려하였다. 성별은 

남자(=1)와 여자(=0)로 구별하였고, 연령은 조사가 진행된 년도에서 태어난 년도를 빼서 산출하였다. 자아

존중감의 경우, 한국복지패널은 Rogenberg(1965)의 자아존중감 한국어판 아동용 10문항에 자기효능감 3문

항(박현선, 1998)을 추가하여 자아존중감 변인을 구성하고 있다. 문항의 예로 ‘내가 좋은 자질을 많이 가지

고 있다고 느낀다’, ‘남들이 하는 만큼 뭐든지 할 수 있다’, ‘대체로 나 자신에 만족한다’와 같은 문항이 있

다. 각 문항에 대해 ‘1: 전혀 그렇지 않다’부터 ‘4: 항상 그렇다’로 응답하도록 되어 있으며 역채점하도록 

되어 있는 문항은 역코딩 후 13개 문항의 평균을 산출하였다. 2006년 패널의 초등 고학년, 중학생 대상 신

뢰도 계수는 각각 .82, .89였으며, 2015년 패널 초등 고학년, 중학생 대상 신뢰도 계수는 각각 .85, .92이었

다. 건강인식은 현재 건강상태에 대한 인식으로 ‘1: 매우 좋다’에서 ‘5: 아주 나쁘다’로 응답하도록 되어 있

으며 역코딩 후 분석에 투입하였다. 

(2) 가구특성

가구특성으로는 양부모가구 여부, 저소득가구 여부, 부정적 양육행동을 고려하였다. 양부모가구 여부는 

양부모가구(=1)와 모자가구, 부자가구, 조손가구, 그 외의 가구(=0)로 측정하였으며, 저소득가구 여부는 가

구소득이 공공부조 이전 균등화 경상소득의 60% 미만인 경우는 저소득가구(=1)로, 그 이상인 경우는 저소

득가구 아님(=0)으로 측정하였다. 부정적 양육행동은 방임 및 학대적 양육행동을 통해 측정하였는데 서울

아동패널(2005)에서 구성한 8개의 문항(신체적 학대 1문항, 정서적 학대 3문항, 방임 4문항)이 사용되었다. 

본 연구에 사용된 1차, 4차, 10차, 13차 조사에 공통적으로 사용된 문항을 분석에 이용해야 하기 때문에 

신체학대를 신체학대 방식으로 조사한 1차 조사와의 통일성을 갖기 위하여 신체적 학대 1개 문항은 제외

하였다. 일곱 문항을 대상으로 신뢰도 조사를 실시한 결과 신뢰도를 저해하는 2개 문항(예: ‘부모님은 내

가 불량오락실에 출입하는 것을 알아도 모른체 한다‘)이 최종 문항 구성에서 제외되었다. 총 5개 문항이 

분석에 포함되었으며 문항의 예로 ‘수치심과 모욕감을 느낄 정도로 부모님이 꾸짖은 일이 있다’, ‘내가 늦

게 와도 부모님은 관심이 없다’가 있으며 모든 문항에 대해 ‘1: 전혀 없었다’부터 ‘5: 일주일에 1~2번 정도’

로 응답하도록 되어 있다. 2006년 패널의 초등 고학년, 중학생 대상 신뢰도 계수는 각각 .50, .67였으며, 

2015년 패널 초등 고학년, 중학생 대상 신뢰도 계수는 각각 .64, .69이었다.

(3) 학교생활특성

학교생활특성으로 아동의 성적, 전학경험, 학교폭력 피해경험을 고려하였다. 성적은 전과목 학교성적에 

대해 아동이 ‘1: 아주 못함’부터 ‘5: 아주 잘함’ 중에서 응답하도록 되어 있으며, 전학경험은 지난 1년간 전

학을 한 적이 있음(=1)과 없음(=0)으로 측정하였다. 학교폭력 피해경험은 이상균(1999)이 제작한 척도를 활

용하여 총 6개 문항으로 구성되어 있으며 ‘다른 아이들이 나를 놀리거나 조롱한 적이 있다’, ‘다른 아이들

이 나를 따돌리고 무시한 적이 있다’, ‘다른 아이들이 나에 대한 나쁜 소문을 퍼뜨린 적이 있다’와 같은 

문항이 있다. 각 문항에 대해 ‘1: 전혀 없다’부터 ‘4: 4번 이상’까지 빈도로 응답하도록 되어 있으며, 2006

년 패널의 초등 고학년, 중학생 대상 신뢰도 계수는 각각 .71, .72이었고, 2015년 패널 초등 고학년, 중학생 
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대상 신뢰도 계수는 각각 .72, .51이었다.

3. 분석방법

연구문제에 대한 답을 구하기 위하여 자료는 다음의 절차에 따라 분석되었다. 첫째, 분석에 사용된 변

인의 기술통계와 상관관계를 살펴보았다. 초등학교 고학년과 중학생의 학교적응 수준의 분포를 살펴본 결

과 정규분포의 조건을 충족하지 않아 각각 변곡점을 기준으로 적응 수준 높은, 중간, 낮음의 세 집단으로 

구분하였다. 각 집단에 해당하는 비율은 초등 고학년이 32.46%(상), 44.34%(중), 23.20%(하)이며 중학생은 

25.87%(상), 48.94%(중), 25.20%(하)이었다. 둘째, 초등학교 고학년의 학교적응 수준과 영향력을 미치는 요

인이 1990년대생(2006년 패널)과 2000년대생(2015년 패널) 간에 차이가 있는지 확인하기 위하여 순위로짓

분석(ordered logit analysis)을 실시하였다. 패널과 유의한 설명변인간의 상호작용항을 제작하여 설명변인

의 영향력이 패널에 따라 상이한지 살펴보았다. 상호작용항을 제작할 때에는 설명변인의 값을 평균중심화

(mean centering)하여 설명변인과 상호작용항의 다중공선성 위험을 줄였다. 셋째, 중학생의 학교적응 수준

과 영향력을 미치는 요인이 1990년대생과 2000년대생 간에 차이가 있는지 확인하기 위하여 순위로짓분석

(ordered logit analysis)을 실시하였으며 초등학교 고학년 대상 분석과정과 동일한 절차를 진행하였다. 넷

째, 초등학교 고학년과 중학생의 학교적응 수준의 차이와 이를 설명하는 요인이 1990년대생과 2000년대생 

간에 차이가 있는지 살펴보기 위하여 다중회귀분석을 실시하였다. 패널별 중학생의 학교적응 수준에서 초

등 고학년의 학교적응 수준을 빼서 학교적응 수준의 차이를 산출하였으며, 설명변인도 중학생 시기에 측

정한 값에서 초등 고학년 시기에 측정한 값을 빼서 설명변인의 변화가 학교적응 수준의 변화를 예측하는

지를 살펴보았다. 모든 분석에는 Stata/SE 15.1을 사용하였다.

제4  연구결과

1. 주요변인의 기술통계  상 계

주요변인의 기술통계, 빈도분석, 상관관계 분석 결과는 다음과 같다. <표 1>은 2006년 패널과 2015년 모

두 초등 고학년에 비해 중학생 시기에 학교적응을 비롯하여 설명변인의 수준이 감소하는 경향을 보여준

다. 그러나 2006년 패널의 부정적 양육행동 수준은 초등 고학년(M=1.16, SD=.33)에 비해 중학생(M=1.23, 

SD=.46) 시기에 높아졌다. <표 2>의 빈도분석 결과는 2006년 패널과 2015년 패널은 저소득가구의 비율에

서 가장 큰 차이가 있음을 보여준다. 2006년도에는 초등 고학년 기준 저소득가구의 비율이 33.29%였으나 

2015년도에는 13.02%를 차지하였다. 소득수준과 가족구조의 연관성을 고려해 보았을 때, 2006년 패널의 

높은 저소득가구 비율은 2015년 패널에 비해 상대적으로 낮은 양부모가구 비율(초등 저학년 기준 90.05%)

과 일관성을 보인다.
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〈표 1〉 학교 응과 설명변인의 기술통계 결과

변인

2006년 패널 2015년 패널

초등 고학년

(N=754)

중학생

(N=569)

초등고학년

(N=391)

중학생

(N=324)

M (SD) M (SD) M (SD) M (SD)

학교적응(연속) 3.25 (.39) 3.21 (.37) 3.42 (.36) 3.40 (.37)

연령 10.91 (.92) 13.89 (.89) 11.06 (.84) 14.08 (.83)

자아존중감 2.97 (.43) 2.95 (.49) 3.19 (.44) 3.15 (.52)

건강인식 4.28 (.81) 4.13 (.81) 4.35 (.76) 4.28 (.78)

부정적 양육행동 1.16 (.33) 1.23 (.46) 1.16 (.38) 1.15 (.39)

전과목 성적 3.47 (.89) 3.04 (.96) 3.76 (.90) 3.46 (.99)

학교폭력 피해경험 1.29 (.43) 1.15 (.33) 1.16 (.36) 1.10 (.24)

〈표 2〉 설명변인의 빈도분석 결과

변인

2006년 2015년

초등 고학년

(N=754)

중학생

(N=569)

초등 고학년

(N=315)

중학생

(N=324)

성별

여자 남자 여자 남자 여자 남자 여자 남자

N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%)

357

(47.35)

397

(52.65)

276

(48.51)

293

(51.49)

166

(52.70)

149

(47.30)

169

(52.16)

155

(47.84)

양부모여부

아님 양부모 아님 양부모 아님 양부모 아님 양부모

N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%)

75

(9.95)

679

(90.05)

61

(10.72)

508

(89.28)

14

(4.44)

301

(95.56)

15

(4.63)

309

(95.37)

저소득가구

여부

아님 저소득 아님 저소득 아님 저소득 아님 저소득

N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%)

503

(66.71)

251

(33.29)

399

(70.12)

170

(29.88)

274

(86.98)

41

(13.02)

286

(88.27)

38

(11.73)

전학경험

여부

없음 있음 없음 있음 없음 있음 없음 있음

N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%) N(%)

688

(91.25)

66

(8.75)

545

(95.78)

24

(4.22)

301

(95.56)

14

(4.44)

315

(97.22)

9

(2.78)

<표 3>은 설명변인 중 연속변인의 상관관계를 분석한 결과이다. 좌측상단에서 우측하단으로 이어지는 

대각선을 기준으로 아래의 상관계수는 2006년 패널의 상관관계 분석결과를 보여주며 윗부분의 상관계수는 

2015년 패널의 상관관계 분석결과를 보여준다. 초등 고학년과 중학생 시기의 동일변인간 상관관계(예: 초

등 자아존중감과 중등 자아존중감)은 2006년 패널과 2015년 패널 모두 .001의 유의도 수준에서 관계가 있

는 것으로 나타났으나, 2015년 패널의 초등학생 시기와 중학생 시기의 학교폭력 피해경험의 상관관계는 

.01의 유의수준을 보였다(r=.13).  
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<표 3> 설명변인의 상 계

연령

초등

자아

존중감

초등

건강

인식

초등

부정적

양육행동

초등

전과목

성적

초등

학교폭력

피해경험

중등

자아

존중감

중등

건강

인식

중등

부정적

양육행동

중등

전과목

성적

중등

학교폭력

피해경험

연령 -.01 .05 -.07 -.04 -.04 -.01 -.06 -.03 -.09 .04

초등

자아

존중감

.04 .37*** -.24*** .38*** -.31*** .40*** .21*** -.08 .33*** -.13*

초등

건강인식
.01 .25*** -.14** .15** -.21*** .22*** .24*** .01 .14** -.08

초등

부정적

양육행동

.04 -.17*** -.09** -.11* .33*** -.18*** -.11* .19*** -.13* .15**

초등

전과목

성적

.03 .41*** .12** -.09* -.11* .17*** .11* -.01 .47*** .01

초등

학교폭력

피해경험

-.11** -.27*** -.17*** .23*** -.15*** -.13* -.10* .08 -.19*** .13**

중등

자아

존중감

-.04 .43*** .18*** -.13** .23*** -.16*** .43*** -.23*** .33*** -.27***

중등

건강인식
-.05 .11** .26*** -.01 .06 -.09* .30*** -.13* .16** -.17***

중등

부정적

양육행동

-.08 -.11** -.01 .21*** -.01 .18*** -.26*** -.11** -.12* .25***

중등

전과목

성적

-.04 .29*** .10* -.10* .55*** -.11** .36*** .06 -.12** -.01

중등

학교폭력

피해경험

-.13** -.11** -.01 .13** -.06 .18*** -.26*** -.21*** .23*** -.10*

*** p<.001; ** p<.01; * p<.05

2. 등학교 고학년의 학교 응 수 과 향력을 미치는 요인: 두 패 의 비교

초등 고학년 시기의 학교적응 수준이 패널에 따라 차이가 있는지 그리고 학교적응 수준을 설명하는 변

인의 영향력은 패널에 따라 차이가 있는지 살펴본 결과는 다음과 같다. 아동개인요인, 가구특성, 학교생활

특성을 동일하게 통제하였을 때, 2006년 패널과 2015년 패널의 학교적응 수준에는 차이가 없는 것으로 나

타났다(B=.21; p>.05). 패널에 참여한 아동의 출생시기와 상관없이 남자아동에 비해 여자아동이(B=-.63, 

p<.001), 연령이 낮을수록(B=-.23, <.01), 자아존중감이 높을수록(B=2.31, p<.001), 건강하다고 인식할수록

(B=.27, p<.01), 전과목 성적이 높다고 인식할수록(B=.49, p<.001), 학교폭력 경험수준이 낮을수록(B=-.51, 

<.01) 아동의 학교적응 수준이 높은 것으로 나타났다.
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〈표 4〉 등학교 고학년의 학교 응 수 에 향을 미치는 요인의 패 간 비교

B (S.E.)

남자아동 -.63 (.12)***

연령 -.23 (.07)**

자아존중감 2.31 (.18)***

건강인식 .27 (.08)**

양부모가구 -.11 (.23)

저소득가구 .04 (.15)

부정적 양육행동 -.18 (.19)

전과목 성적 .49 (.07)***

전학여부 -.09 (.23)

학교폭력경험 수준 -.51 (.17)**

기간: 2015년 (vs. 2006년) .21 (.13)

/cut1 4.52 (1.01)

/cut2 7.33 (1.03)

N 1,145

LR chi-square 507.17***

Pseudo R2 .21

*** p<.001; ** p<.01; * p<.05

3. 학생의 학교 응 수 과 향력을 미치는 요인: 두 패 의 비교

중학생 시기의 학교적응 수준이 패널에 따라 차이가 있는지 그리고 학교적응 수준을 설명하는 변인의 

영향력은 패널에 따라 차이가 있는지 살펴본 결과는 다음과 같다. 아동개인요인, 가구특성, 학교생활특성

을 동일하게 통제하였을 때, 2000년대생으로 구성된 2015년 패널 아동은 1990년대생으로 구성된 2006년 

패널 아동에 비해 학교적응 수준이 유의하게 높은 것으로 나타났다(B=.36, p<.001). 남자아동에 비해 여자

아동이(B=-.29, p<.05), 자아존중감이 높을수록(B=1.75, p<.001), 건강이 좋다고 인식할수록(B=.24, p<.01), 

전과목 성적이 좋다고 인식할수록(B=.54, p<.001) 중학생의 학교적응 수준은 높았다.

모형 2는 아동개인요인, 가구특성, 학교생활특성 중 유의한 요인들과 기간의 상호작용항을 투입한 모형

으로 전과목 성적과 기간의 상호작용항이 한계적으로 유의한 것으로 나타났다. [그림 1]은 상호작용 효과

를 그래프로 제시한 것으로, 2006년 패널과 2015년 패널 모두 아동이 전과목 성적을 높게 인식할수록 학

교적응 수준도 높은 것은 동일하지만 2015년 패널은 성적이 ‘4: 잘함’, ‘5: 아주 잘함’에 해당할 때 학교적

응 ‘상’ 집단에 해당할 확률이 2006년 패널에 비해 높은 것으로 나타났다. 반면에 2006년 패널은 ‘4: 잘함’, 

‘5: 아주 잘함’에 해당할 때 2015년 패널과 비교해서 상대적으로 학교적응 ‘중’ 집단에 해당할 확률이 높았

다.
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〈표 5〉 학생의 학교 응 수 에 향을 미치는 요인의 패 간 비교

모형 1 모형 2

B (S.E.) B (S.E.)

남자아동 -.29 (.14)* -.23 (.17)

연령 -.05 (.08) -.05 (.08)

자아존중감 1.75 (.17)*** 1.79 (.22)***

건강인식 .24 (.09)** .33 (.11)**

양부모가구 .02 (.26) .02 (.26)

저소득가구 .02 (.17) -.002 (.17)

부정적 양육행동 -.14 (.17) -.13 (.17)

전과목 성적 .54 (.08)*** .43 (.10)***

전학여부 -.30 (.37) -.33 (.37)

학교폭력경험 수준 -.24 (.25) -.26 (.26)

기간: 2015년 (vs. 2006년) .36 (.15)* .40 (.21)

남자아동 X 기간 -.13 (.28)

자아존중감 X 기간 -.02 (.34)

건강인식 X 기간 -.27 (.20)

전과목 성적 X 기간 .28 (.16)+

/cut1 5.55 (1.22) 5.75 (1.31)

/cut2 8.41 (1.25) 8.62 (1.33)

N 893 893

LR chi-square 331.61*** 337.02***

Pseudo R2 .18 .18

*** p<.001; ** p<.01; * p<.05; + p<.10
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〔그림 1〕 과목 성 과 기간의 상호작용
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4. 등학생 고학년과 학생의 학교 응 수 의 차이를 설명하는 요인: 두 패 의 비교

중학생 시기의 학교적응 수준에서 초등학생 고학년 시기의 학교적응 수준을 빼 학교적응수준의 차이를 

산출하고 이를 설명하는 요인의 영향력을 살펴보았다. 설명변인도 중학생 시기의 수준에서 초등 고학년 

시기의 수준을 빼서 변화정도를 산출하였으며, 설명변인이 연속변인이 아닌 경우(예: 양부모가구 여부, 저

소득가구 여부)에는 초등학생 시기와 중학생 시기의 교차분석을 통해 <표 6>에 제시된 것과 같은 변인을 

제작하였다. 

초등 고학년 시기의 학교적응 수준을 비롯하여 아동개인요인, 가구특성, 학교생활특성을 동일하게 통제

하였을 때 2015년 패널 아동은 2006년 패널 아동에 비해 초등 고학년 시기부터 중학생 시기까지 긍정적 

학교적응 변화 수준이 컸다. 구체적으로 살펴보면 초등 고학년 시기의 학교적응 수준이 높을수록 중학생 

시기까지의 학교적응 변화 폭은 작았으며(B=-.58, p<.001), 초등 고학년 시기에 비해 중학생 시기에 자아존

중감 수준이 높아졌을 때 학교적응 수준도 높아졌다(B=.26, p<.001). 전과목 성적에 대해 초등 고학년 시

기에 비해 중학생 시기에 더 높게 인식할 때(B=.06, p<.001), 초등 고학년 시기에 비해 중학생 시기에 학

교폭력 피해경험이 감소하였을 때(B=-.07, p<.01) 긍정적 학교적응 변화 수준도 컸다. 설명변인의 영향력이 

패널에 따라 차이가 있는지 살펴보기 위해 모형 2에서 상호작용항을 투입하였으나 유의하지 않았다. 즉, 

초등 고학년부터 중학생 시기의 학교적응 변화 수준을 설명하는 요인은 1990년대생이 포함된 2006년 패널

이나 2000년대싱이 포함된 2015년 패널 간에 차이가 없었다.

〈표 6〉 등학교에서 학생 시기까지 학교 응수  차이를 설명하는 요인

모형 1 모형 2

B (S.E.) B (S.E.)

초등 고학년 학교적응 수준 -.58 (.03)*** -.60 (.03)***

남자아동 -.002 (.02) .001 (.02)

연령 -.01 (.01) -.01 (.01)

자아존중감 차이 .26 (.02)*** .24 (.03)***

건강인식 차이 .02 (.01) .02 (.01)

지속적 양부모가구 .06 (.04) .07 (.04)

저소득 유입 가구 -.05 (.04) -.05 (.04)

저소득 탈출 가구 -.02 (.04) -.02 (.04)

지속적 저소득가구 -.03 (.03) -.03 (.03)

부정적 양육행동 차이 -.01 (.02) -.01 (.02)

전과목 성적 차이 .06 (.01)*** .05 (.02)**

전학경험 없음 .01 (.03) .01 (.03)

학교폭력경험 수준 차이 -.07 (.02)** -.05 (.03)

기간: 2015년 (vs. 2006년) .12 (.02)*** .12 (.02)***

초등 고학년 학교적응수준 X 기간 .07 (.06)

자아존중감 차이 X 기간 .02 (.05)

전과목 성적 차이 X 기간 .03 (.02)

학교폭력경험 수준 차이 X 기간 -.08 (.05)

절편 1.88 (.17)*** 1.96 (.19)***

N 880 880

F 64.41*** 50.45***

Adj. R-squared .50 .50

*** p<.001; ** p<.01; * p<.05
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제5  결론  논의

본 연구는 1990년대생과 2000년대생 아동의 학교적응 수준에 차이가 있는지 그리고 이들의 학교적응 

수준을 설명하는 요인의 영향력에 차이가 있는지 살펴보았다. 이를 위해 한국복지패널의 2006년 패널

(2006년 초등학교 4, 5, 6학년; 2009년 중학교 1, 2, 3학년)과 2015년 패널(2015년 초등학교 4, 5, 6학년; 

2018년 중학교 1, 2, 3학년)을 분석에 사용하였다. 주요 연구결과와 그에 따른 함의는 다음과 같다.

첫째, 모든 조건이 동일할 때 초등 고학년의 학교적응 수준은 1990년대생과 2000년대생 간에 차이가 없

었다. 이들의 학교적응 수준을 설명하는 요인으로 성별, 연령, 자아존중감, 건강인식, 성적, 학교폭력 피해

경험이 유의한 것으로 나타났다. 이러한 결과는 아동개인요인과 학교요인이 학교적응에 유의한 영향력을 

미친다는 기준 연구(김재엽 외, 2011; 양은별 외, 2015; 윤여진, 정인경, 2014; 원재순, 김진숙, 2016)와 일치

한다. 그러나 가족요인을 밝힌 연구들(전병규, 오주리, 2015; 조윤영, 2019)과 달리 학교적응에 미치는 가족

요인의 영향력이 유의하지 않은 것으로 나타났는데, 이는 가족요인과 상관이 높은 다른 요인(예: 자아존중

감, 건강인식, 성적; <표 3> 참고)으로 인해 가족요인의 영향력이 감소되었거나 가족요인이 아동개인요인

과 성적을 완전매개하여 학교적응에 영향력을 미쳤기 때문일 수 있다.

둘째, 모든 조건이 동일할 때 중학생의 학교적응 수준은 2000년대생이 1990년대생에 비해 높았다. 중학

생의 학교적응 수준을 설명하는 요인은 초등 고학년과 동일하게 성별, 자아존중감, 건강인식, 성적이었으

며, 연령과 학교폭력 피해경험의 영향력이 유의하지 않은 점은 초등 고학년 결과와 달랐다. 연령효과가 나

타나지 않은 것은 전환기에 있는 중학교 1학년이 중학생 집단에 포함되어 있는 것에서 기인할 수 있는데, 

학교급의 전환은 아동에게 과제성취, 관계맺기, 행동조절의 차원에서 도전적인 상황이며(Longobardi, 

Prino, Marengo, & Settanni, 2016) 학교부적응으로 인한 학업중단이 모든 교급에서 1학년이 가장 많다는 

사실(한국교육개발원, 2018)은 이를 증명한다. 이로 인해 연령이 높아질수록 학교적응 수준이 낮아지는 현

상이 중학생 1, 2, 3학년을 한 집단으로 한 분석에서는 발견되지 않았을 수 있다. 

초등 고학년과 달리 중학생에게서는 학교폭력 피해경험의 부정적 효과가 나타나지 않은 것은 중학생 

시기의 학교폭력 피해경험이 초등 고학년에 비해 낮은 데에서 기인한 것일 수 있다. 2006년과 2015년 패

널의 중학생 학교폭력 피해경험 평균은 각각 1.15, 1.10이었는데 이는 대부분 학생의 학교폭력 피해경험 

수준이 ‘1: 전혀 없다’에 가깝다는 것을 의미한다. 아동종합실태조사의 학교폭력 피해경험 통계(양태정, 

2019)는 조사가 시작한 2008년 이후로 초등 고학년에 비해 중학생 이상의 학교폭력 피해경험율이 낮았다

는 점을 보여준다. 2006년과 2015년 패널 모두 중학생의 학교폭력 피해경험은 충분한 변량을 갖고 있지 

않아 학교적응 수준을 유의하게 설명하지 못한 것이라 짐작할 수 있다. 

개인요인, 가구특성, 학교요인을 모두 동일하게 조정하였을 때 2000년대생 중학생의 학교적응 수준이 

1990년대생에 비해 높은 결과는 학교 제도와 사회적 변화에서 비롯되었을 수 있다. 고등학교의 서열화와 

그에 따른 고교 입시과열(김경근 외, 2015; 허광영, 2018)로 인해 2000년대생 중학생의 학교적응 수준이 더 

낮을 것이라 예상하였으나 동시에 학교체벌금지, 자유학기제 실시와 같은 일반적인 변화를 포함하여 학교

폭력과 학교부적응 관련 대책과 같이 학교적응과 직접적으로 관련되어 있는 제도의 실시 및 확대는 2000

년대생 중학생의 학교적응 수준을 높이는 방향으로 작용하였으리라 해석할 수 있다. 학교적응 수준의 차

이 뿐만 아니라 학교적응을 설명하는 요인의 설명력도 두 집단 차이를 보였는데, 1990년대생은 학교적응

이 좋다고 인식하더라도 학교적응 ‘중’과 ‘상’ 집단에 분포되어 있는 것과 달리 2000년대생은 ‘상’ 집단에 

집중적으로 분포되어 있었다. 즉, 2000년대생은 성적과 학교적응의 일치 정도가 더 높았다. 이는 앞서 언
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급하였던 고교 서열화로 인한 현상으로 해석할 수 있을 것이다. 이후 새롭게 구성되는 패널은 자사고·외

국어고·국제고가 일반고로 전환되는 2025년 이후 중학생의 학교적응 수준에 성적이 미치는 영향력이 2006

년 패널, 2015년 패널과 어떠한 차이를 보이는지 살펴볼 필요가 있을 것이다.

셋째, 초등 고학년 시기의 학교적응 수준을 비롯하여 모든 조건이 동일할 때 초등 고학년부터 중학생 

시기까지의 긍정적 학교적응 변화 폭은 2000년대생이 1990년대생에 비해 컸다. 이는 초등 고학년의 학교

적응 수준은 두 패널간 차이가 없었으나 중학생의 학교적응 수준은 2000년대생이 유의하게 높았던 위의 

결과와 일맥상통한다. 초등 고학년 시기에 비해 자아존중감과 성적이 높아질 때, 학교폭력 피해경험이 감

소할 때 긍정적 학교적응 변화 폭도 커지는 것으로 나타났다. 그러나 각 변화의 영향력은 1990년대생과 

2000년대생 간에 차이가 없었다. 교급이 올라가면 학교적응 수준은 떨어진다는 기존 연구결과(최정미, 김

미란, 2003)를 볼 때 초등 고학년부터 중학생 시기까지 학교적응 수준이 상승하는 정도에 영향을 미치는 

요인을 살펴본 본 연구결과는 초등 고학년 수준 이상의 학교적응 수준을 유지하기 위해 집중적으로 다루

어야 할 영역을 밝혔다는 점에서 의의가 있다. 

주관적 평가로 인해 높았던 아동기의 자아존중감이 청소년기가 되면서 타인과의 비교를 통해 낮아지는 

경향(송인섭, 2013)이 있다는 점을 고려할 때 초등 고학년 시기의 자아존중감 수준을 이후에도 유지하는 

것은 성취하기 쉽지 않은 과업임을 보여준다. 자아존중감 향상을 목적으로 하는 프로그램의 운영을 고려

할 수 있는데, 자아존중감 향상 프로그램 효과 메타분석 연구(이상정, 정익중, 2018)는 미술, 음악과 같은 

예능 활동을 포함하는 프로그램이 그렇지 않은 프로그램에 비해 더 효과적이라는 점을 보여준다. 또한, 학

업성적이 자아존중감에 미치는 영향력(곽수란, 이경호, 2019)과 청소년활동 참여도 자아존중감 향상에 효

과적라는 연구결과(송수지, 김정민, 2018)를 보았을 때 학업성취도를 높이기 위한 지원하거나 청소년활동 

참여를 독려하는 개입도 고려할 수 있을 것이다.  

본 연구는 연령과 시기와 상관없이 보편적이리라 여겨지는 학교적응 설명변인의 영향력이 1990년대생

과 2000년대생 간에 어떠한 차이가 있는지 살펴보았다. 그리고 이러한 차이가 연령에 따라(초등 고학년 

vs. 중학생) 그리고 초등 고학년부터 중학생 시기까지의 변화에서도 나타나는지 살펴보았다. 1990년대생과 

2000년대생의 학교적응 및 설명변인의 영향력을 비교하였다는 본 연구의 의의에도 본 연구에는 다음과 같

은 한계가 있다. 첫째, 본 연구는 분석에 투입되지 않았으나 집단 간 차이를 설명하는 요인으로 학교 제도

와 인구사회학적 변화를 들었다. 그러나 1990년대생과 2000년대생이 경험하는 사회는 더욱 광범위한 차원

에서 차이가 있기 때문에(예: 스마트폰, SNS 사용) 추후 연구에서는 두 집단이 경험했던 혹은 경험하고 

있는 학교는 어떠하며 학교적응은 어떤 의미인지 질적 연구를 통하여 당사자가 학교적응에 영향을 미치는 

환경이라고 인식하는 요인을 확인할 필요가 있다. 둘째, 본 연구에서 사용한 척도는 4차례의 아동부가조사

(1, 4, 10, 13차)에 공통으로 사용되고 있는 문항으로 구성하였기 때문에 신뢰도가 낮은 척도가 분석에 사

용되기도 하였다. 일관적으로 수집된 자료를 분석에 사용하기 위한 차선책이었으나 신뢰도가 낮은 척도가 

포함된 경우도 있는 만큼 추후 연구에서는 신뢰도가 일정 수준 이상인 척도를 사용하여 연구결과를 재검

토할 필요가 있다. 셋째, 본 연구는 초등 고학년부터 중학생 시기까지의 학교적응 변화에 영향을 미치는 

요인을 살펴보았으나 학교적응의 변화 궤적을 좀 더 면밀하게 살펴보기 위해서는 고등학생 시기의 학교적

응도 분석에 포함할 필요가 있다. 2021년에 고등학생인 2015년 패널의 자료수집이 완료되면 추후 연구에

서는 고등학생 집단까지 포함하여 2005년 패널과 2015년 패널의 학교적응과 이에 미치는 영향력을 비교분

석하여야 할 것이다.
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아동  청소년의 행동평가척도(K-CBCL)의 5가지 하  개념(우울  불안, 

주의집 , 축, 비행, 공격성) 각각의 변화궤  유형 확인

Classifying the Five Sub-Concepts Trajectories of the Child Behavioral Checklist

유창민(한남대학교)

본 연구는 우리나라 아동청소년의 행동평가척도(Child Behavioral Checklist: CBCL) 하위 개념인 우울 

및 불안, 주의집중, 위축, 비행, 공격성 각각의 변화궤적이 단 한 개의 유형으로 나타나는지 아니면 다양한 

잠재 유형으로 나타나는지 탐색적으로 확인해보는 데 목적이 있다. 이를 위해서 한국복지패널의 아동부가

조사자료 1차 조사(복지패널 1차), 2차 조사(복지패널 4차), 3차 조사(복지패널 7차) 자료를 활용하였고, 본 

연구에 최종적으로 사용된 연구참여자 수는 747명이다. 주요 연구문제를 분석하기 위해서 잠재계층성장분

석을 적용하였다. 그 결과 우리나라 아동·청소년의 우울 및 불안 궤적의 잠재계층은 4개의 집단(고수준 우

울 및 불안 유지집단, 고수준 우울 및 불안 감소집단, 저수준 우울 및 불안 유지집단, 저수준 우울 및 불

안 증가집단), 주의집중 궤적의 잠재계층은 2개 집단(저수준 주의집중 유지집단, 고수준 주의집중 유지집

단), 위축 궤적의 잠재계층은 2개 집단(저수준 위축 유지집단, 고수준 위축 유지집단), 비행 궤적의 잠재계

층은 2개 집단(저수준 비행 빠른 증가집단, 저수준 비행 감소집단), 그리고 공격 궤적의 잠재계층은 3개 

집단(저수준 공격 감소집단, 고수준 공격 빠른 감소집단, 중간수준 공격 빠른 증가집단)으로 구분되었다. 

이러한 연구결과를 바탕으로 아동청소년의 심리사회정서 및 행동 영역의 건강한 발달을 위한 함의와 제언

을 논의하였다.

제1  서론

1. 연구의 배경  필요성

아동 및 청소년기는 신체, 심리, 인지, 그리고 사회적 발달영역에서 모두 급격하게 변화하는 시기이다. 

다양한 학자들은 인간의 발달에 대해 얘기하면서 아동청소년기의 중요성을 강조하였다(강상경, 유창민, 전

해숙, 2021). 구체적으로 에릭슨은 아동 및 청소년기에 정체감을 성취하는 심리사회적 발달의 중요성을 강

조했고, 피아제는 이 시기에 구체적 및 형식적 인지발달이 이루어지는 중요한 시기로 보았다(강상경, 유창

민, 전해숙, 2021). 따라서 아동 및 청소년기는 이러한 다양한 발달영역이 잘 기능하고 성장할 수 있도록 

필요한 발달과업을 성취해 나가는 시기이다. 그러나 이때 필요한 발달과업을 잘 성취한다면 좋겠지만 개

인 및 환경적 요인으로 인해 발달과업을 성취하지 못하는 경우도 발생하게 된다. 이럴 때 아동 및 청소년

들은 스트레스와 불안을 느끼고 정서적으로 불안정하게 될 수 있다(강상경, 유창민, 전해숙, 2021). 그리고 

이러한 스트레스와 불안에 따른 반응으로 정서적 반응 또는 행동적 반응이 나타날 수 있는데 이를 ‘내재

화’ 또는 ‘외현화’ 등으로 얘기를 한다. Achenbach (1991)에 의하면 내재화란 소극적이고 사회적으로 내재
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화되어 과잉 통제된 상태를 의미하는 것으로써 불안, 우울, 사회적 위축 등의 증상을 포함한다. 반면, 외현

화는 감정이나 행동의 적절한 억제가 결여되어 과소 통제된 상태를 의미하는 것으로써 공격성, 과잉행동 

등의 증상을 포함한다(오경자·김영아·하은혜·이혜련·홍강의, 2010). 

정서적으로 민감한 시기에 불안과 분노에 대한 표현으로써 나타나는 내재화와 외현화는 아동·청소년들

이 스트레스에 대한 가장 흔한 정서적·행동적 반응 중 하나이고, 실제 많은 연구들에서 아동·청소년이 나

타내는 대표적인 반응으로 선택하여 사용하고 있다(유창민·강상경·김성용, 2014; 이영애·정현희, 2015). 또

한 다양한 선행연구들에서 내재화·외현화에 해당하는 우울, 불안, 분노와 공격적 행동을 ‘문제행동’으로 보

기도 하지만 다른 관점에서 ‘대처의 한 유형’으로 분류하고 연구의 주요 변인으로 활용하기도 한다(유창

민·강상경·김성용, 2014; Yoo, 2019). 이처럼 아동·청소년기의 내재화와 외현화에 대해 관심을 많이 두는 

것은 이러한 정서적·행동적 반응이 아동·청소년들의 심리사회적 적응에도 영향을 줄 수 있기 때문이다. 

Yoo(2019)는 다차원 스트레스 대처모형을 검증하는 연구를 하면서 청소년들이 스트레스를 대처하는 과정

에서 사용하는 대처의 유형(정서적, 행동적, 문제중심적)에 따라서 그 적응결과가 달라질 수 있음을 확인

하였다. 따라서 아동 및 청소년들의 긍정적인고 건강한 적응과 발달을 위해서는 그 중간의 매개과정인 내

재화와 외현화에 대한 연구가 중요하다. 

이에 따라서 아동청소년의 내재화 및 외현화에 대해 측정하기 위한 다양한 도구가 검증되고 발전되었

다. 그중에서 가장 많이 사용되는 대표적인 측정도구는 Child Behavior Cheklist (CBCL)이다. CBCL은 

Achenbach(1991)에 의해 개발한 것으로 아동 및 청소년의 심리적 문제와 행동적 문제를 측정하기 위해서 

사용하고 있다. 국내에서는 오경자 외(1998)가 번안 및 표준화한 K-CBCL을 많이 사용하고 있다. 구체적으

로 이영애와 정현희(2015)는 중학교 2학년부터 고등학교 1학년까지 내재화 및 외현화 문제행동에 대한 변

화궤적을 살펴보았다. 그 결과 시간이 지날수록 내재화 및 외현화 문제행동이 점차 감소하는 궤적인 것을 

확인하였다. 좌현숙(2017)은 청소년의 내재화 문제 위험요인에 대한 연구들을 분석해서 종합적인 결과를 

제시하는 메타분석을 실시하였다. 그 결과 청소년의 내재화 문제와 관련한 위험요인이 무엇이고 그러한 

요인들의 효과크기는 어떠한지 확인하였다. 이러한 연구들은 우리나라 아동 및 청소년의 정서와 행동에 

대해 횡단 및 종단분석을 함으로써 중요한 위험요인과 보호요인을 확인하고, 내재화와 외현화가 시간이 

지남에 따라서 어떻게 변화하는지 그 궤적을 확인했다는 점에서 의의가 있다. 그러나 이러한 연구는 한 

시점을 선택하여 분석하는 횡단분석이거나 또는 시간의 흐름에 따른 변화를 확인하는 종단분석일지라도 

하나의 모집단에 대한 모수치를 추정함으로써 발견될 수 있는 다양한 잠재집단은 확인하지 못했다는 한계

가 있다. 그러나 아동 및 청소년의 심리와 행동적 상태는 단순히 하나의 형태만 보이는 것이 아니라 다양

한 잠재계층을 보일 수 있고, 만일 다양한 잠재계층이 확인된다면 각 계층의 특성을 고려한 개입이 이루

어져야 한다. 무엇보다 기존의 연구들은 CBCL척도를 활용하면서 대부분 내재화 및 외현화로만 구분을 하

였으나, 실제 CBCL척도는 보다 다양한 하위개념들(우울 및 불안, 주의집중, 위축, 비행, 공격 등)을 포함

하고 있다. 

따라서 본 연구에서는 아동 및 청소년의 심리와 행동적 상태를 측정하는 CBCL의 5가지 하위개념(우울 

및 불안, 주의집중, 위축, 비행, 공격)들 각각의 종단적 변화궤적을 확인함과 동시에 이러한 변화궤적 자체

가 다양한 유형으로 구분될 수 있는지 확인하고자 한다. 



유창민/아동 및 청소년의 행동평가척도(K-CBCL)의 5가지 하위 개념(우울 및 불안, 주의집중, 위축, 비행, 공격성) 각각의 변화궤적 유형 확인  75

2. 연구문제

이 연구는 우리나라 아동 및 청소년의 CBCL 각 하위개념별 변화궤적 유형이 어떤지 살펴보는 데 목적

이 있다. 이러한 연구목적을 달성하기 위해서 다음과 같은 연구문제를 설정하였다. 

연구문제1: 아동·청소년의 우울 및 불안 궤적 변화유형은 어떻게 나타나는가? 

연구문제2: 아동·청소년의 주의집중 궤적 변화유형은 어떻게 나타나는가? 

연구문제3: 아동·청소년의 위축 궤적 변화유형은 어떻게 나타나는가? 

연구문제4: 아동·청소년의 비행 궤적 변화유형은 어떻게 나타나는가? 

연구문제5: 아동·청소년의 공격성 궤적 변화유형은 어떻게 나타나는가? 

제2  선행연구 고찰

CBCL은 만 4세에서부터 18세까지의 아동·청소년의 정서, 행동, 사회적 적응 등의 어려움을 양육자나 

주변의 교사 등의 성인들이 쉽고 빠르게 평가해볼 수 있는 행동평가척도이다(오경자 외, 2010). 이 척도는 

Achenbach(1991)에 의해 개발이 되었고 미국에서 주로 사용되는 CBCL 4-18의 형태가 이후 국내에서는 

오경자 외(1998)가 번안 및 표준화한 K-CBCL 6-18의 형태를 많이 사용하고 있다. 

이 외에도 CBCL은 아동의 연령대와 측정 주체 (부모, 교사, 자기보고식)에 따라서 다양한 평가체계로 

확장되었다. 구체적으로 5세부터 18세의 아동·청소년을 교사가 평가하는 ‘Teachers Report Form: TRF’, 11

세부터 18세 청소년을 위한 ‘Youth Self Report: YSR’, 학령기 아동의 행동을 10분간 관찰한 후 관찰자가 

작성하는 ‘Direct Observation Form: DOF’ 등이 있다. 

CBCL은 한국어 외에도 프랑스어, 독일어, 이탈리아어, 중국어, 히브리어 등 다양한 국가의 언어로 번역

되어 사용되고 있기 때문에 국가간 비교에도 용이하다는 장점이 있다. CBCL의 척도 중 문제행동과 내재

화, 그리고 외현화 총점 척도의 경우 T점수가 64점 보다 높을 경우에는 임상 범위로 판단하고, T점수가 

60~63에 있으면 준임상범위로 판단하며, 그리고 T점수 60보다 작을 경우 정상범위로 판단하게 된다(오경

자, 김영아, 2010). 또한 CBCL은 다른 척도와 비교할 때 아동·청소년의 심리정서와 부적응행동을 더 잘 

예측하는 것으로 알려져 있다(Roza, Hofstra, Ende & Verhulst, 2003). Roza 외(2003)에 따르면 아동의 우

울과 불안을 예측하는 비율이 Beck Dpression Inventory 등의 척도보다 CBCL 척도가 더 잘 예측하는 것

으로 나타났다. 

K-CBCL은 10개의 소척도로 구성되어 있는데, 구체적으로 위축, 신체증상, 불안/우울, 사회적 미성숙, 

사고의 문제, 주의집중 문제, 비행, 공격성, 성문제, 정서불안정 등이다. 그런데 이러한 소척도를 크게 내재

화와 외현화라는 두 개의 개념으로 범주화하여 주로 연구가 많이 진행이 되었다. 내재화란 소극적이고 사

회적으로 지나치게 통제가 된 상태를 의미하며 대표적으로 불안, 우울, 사회적 위축 등의 증상을 의미한

다. 반면 외현화란 감정과 행동 영역의 표출에 대한 적절한 억제가 되지 않고 과소 통제되는 상태를 뜻하

는 것으로, 공격성과 과잉행동의 증상을 포함한다(Achenbach, 1991). 일반적으로 사람은 살아가면서 우울

하거나 불안할 수 있고 분노를 경험하게 되며 이러한 정서적 감정을 경험하고 적절하게 표출하는 것은 자

연스럽고 긴장을 해소하는 데 도움이 될 수 있다. 실제로 언어의 공격적 표현이 삶의 만족도와 긍정적 관

계에 있다는 연구결과도 있다(서수균, 2012). 그러나 문제는 이러한 분노가 적절하게 표현되지 않고 공격
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적이고 과잉 행동적으로 표출될 때이다. 다양한 선행연구에서 외현화 행동의 부정적인 측면에 대해 보고

하고 있고(Hildingh & Baigi, 2010), 이러한 행동이 성인이 되어서도 지속적으로 영향을 주어 만성적인 심

리사회적 어려움을 겪을 수 있다고 보고된다(Fanti & Henrich, 2010). 이러한 내재화 및 외현화 행동은 청

소년 시기에 많이 나타나게 된다. 이것은 청소년기가 아동기에서 성인기로 넘어가는 과도기로써 다양한 

발달과업에 직면함으로써 받는 압박(임인섭, 2012)이 있는 시기이고, 또한 청소년기는 감정 등에 영향을 

주는 전두엽의 발달이 미숙하여 정서를 조절하는데에 어려움을 겪을 수 있기 때문이다(Yap, Allen, & 

Ladouceur, 2008).

이에 따라서 아동과 청소년의 내재화와 외현화에 관한 연구가 많이 진행되었다. Yoo(2019)는 다차원 스

트레스 대처모형을 검증하는 연구를 하면서 청소년들이 스트레스를 대처하는 과정에서 어떠한 유형의 대

처반응(정서적, 행동적, 문제중심적)을 하는지에 따라서 그 적응 결과가 달라질 수 있음을 확인하였다. 구

체적으로 청소년들이 스트레스에 대해 정서적으로 반응하면 정신건강에 부정적인 영향을 준 반면, 문제중

심적인 반응을 하면 정신건강에 긍정적 영향을 주었다. 또한 외현화 반응을 한 경우는 긍정적 또는 부정

적 반응이 섞여 있을 것으로 예상되었다. 이영애와 정현희(2015)는 중학교 2학년부터 고등학교 1학년까지 

내재화 및 외현화 문제행동에 대한 변화궤적을 살펴보았다. 그 결과 시간이 지날수록 내재화 및 외현화 

문제행동이 점차 감소하는 궤적인 것을 확인하였다. 좌현숙(2017)은 청소년의 내재화 문제 위험요인에 대

한 연구들을 분석해서 종합적인 결과를 제시하는 메타분석을 실시하였다. 그 결과 청소년의 내재화 문제

와 관련한 위험요인이 무엇이고 그러한 요인들의 효과크기는 어떠한지 확인하였다. 이러한 연구들은 우리

나라 아동 및 청소년의 정서와 행동에 대해 횡단 및 종단분석을 함으로써 중요한 위험요인과 보호요인을 

확인하고, 내재화와 외현화가 시간이 지남에 따라서 어떻게 변화하는지 그 궤적을 확인했다는 점에서 의

의가 있다. 하여진(2018)은 한국아동패널 연구자료를 활용해서 유아들의 문제행동 양상에 따른 하위집단을 

분석한 결과, 저위험집단, 외현화 집단, 내재화집단, 그리고 고위험 집단 등으로 구분되는 것을 확인하였

다. 민원홍과 손선옥(2018)은 우리나라 청소년들의 사회적 위축이 시간이 지남에 따라서 어떻게 변화하는

지 확인하였다. 그 결과, 중학교 1학년부터 고등학교 1학년까지 시간이 지날수록 사회적 위축이 점차 증가

하는 것으로 나타났고, 이러한 궤적이 부모의 지도감독 수준에 따라서 달라지는 것을 확인하였다. 

이러한 연구들은 모두 CBCL에 해당하는 내재화와 외현화에 대한 변화궤적이나 매개 또는 조절요인의 

역할을 살펴보았다. 그리고 대부분의 연구는 하나의 모집단을 가정하고 해당 모집단의 모수치를 추정하는 

것으로 하였다. 하여진(2018)의 연구는 하나의 모수치만 있을 것으로 가정하지 않고 다양한 하위 잠재유형

이 있을 것으로 가정하여 분석하였지만, 이 연구는 한 시점을 대상으로 한 횡단분석이라는 한계가 있다. 

또한 기존의 연구들은 ‘내재화’와 ‘외현화’라는 큰 두 개의 범주를 주요 변수로 활용하였지만, CBCL은 다

양한 하위개념들로 구분이 될 수 있다. 이에 따라서 본 연구는 CBCL의 하위개념인 우울 및 불안, 주의집

중, 위축, 비행, 공격성 5가지의 개념 각각의 변화궤적을 살펴봄과 동시에 이러한 변화궤적이 하나의 모수

치만을 나타내지 않고 다양한 잠재계층이 있을 수 있음을 가정하여 이를 확인하고자 한다. 
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제3  연구방법

1. 연구 상  분석자료

이 연구의 주요한 연구목적을 다루기 위해서 한국복지패널(Korea Welfare Panel Study) 자료 중 아동부

가조사자료를 사용하였다. 한국복지패널은 전국을 대표할 수 있는 종단조사로서, 2006년부터 1차 조사가 

진행되었다. 표본의 대표성을 확보하기 위해 소득 계층별로 중위소득 60% 이하인 저소득층 (3,500가구)와 

중위소득 60%를 초과하는 일반 가구 (3,500가구)로 구분하여 추출하였고, 조사방법은 조사원이 가구를 방

문하여 응답자가 응답한 것을 조사원이 기록하는 직접면접조사 형식으로 수행되었다. 

본 연구는 한국복지패널의 부가조사 중 아동부가조사자료를 활용하였다. 아동부가조사는 2006년에 1차

로 조사가 되었고, 2009년에 2차로 조사가 되었으며, 그리고 2012년에 3차로 조사가 진행되었다. 한국복지

패널의 차수로는 1차, 4차, 그리고 7차에 해당한다. 이후 아동부가조사자료는 2015년부터 새로운 표본을 

대상으로 조사가 진행되고 있다. 1차 조사(복지패널 1차)는 2006년 기준으로 초등학교 4, 5, 6학년에 재학 

중인 아동으로 총 759명, 2차 조사(복지패널 4차)는 2009년 기준으로 중학교 1, 2, 3학년의 아동 총 608명, 

3차 조사(복지패널 7차)는 1차, 2차 조사 응답자를 대상으로 하되, 학교에 다니지 않는 경우도 포함하여 

조사를 하였고 총 512명이다. 본 연구는 종단분석으로 연구가 설계되었기 때문에 아동부가조사자료 1차 

조사(복지패널 1차), 2차 조사(복지패널 4차), 3차 조사(복지패널 7차) 자료를 활용하였다. 본 연구에 최종

적으로 사용된 연구참여자 수는 747명이다. 

2. 측정도구

본 연구의 주요변수는 아동부가조사자료에서 사용된 아동·청소년의 생각 및 행동이다. 아동의 생각 및 

행동에 대한 척도는 Achenbach(1991)가 정립하고 오경자 외(1998)가 번안한 개념인 Child Behavior 

Checklist (K-CBCL)을 사용하였다. 이 척도는 아동의 우울 및 불안, 주의집중, 위축, 비행, 공격성에 대해

서 측정할 수 있는 문항을 가지고 있고, 각 문항은 (1) 전혀 아니다, (2) 그런 편이다, (3) 자주 그렇다 의 

3점 척도로 측정되었다. 

먼저 우울 및 불안의 경우 외롭다고 불평한다, 잘 운다, 불행하다고 생각하거나 슬퍼하고 우울해 한다 

등 총 13개 문항이다(1차년도에 조사가 제외된 1문항은 제외하였다). 따라서 총점이 높을수록 우울 및 불

안 수준이 높음을 의미한다. 내적신뢰도 값은 0.796, 0.859, 0.849로 나타났다. 

주의집중의 경우 집중력이 없고 어떤 일에 오래 주의를 기울이지 못한다, 가만히 앉아 있지 못하고 안

절부절하며 지나치게 많이 움직인다 등 총 11개 문항이다. 따라서 총점이 높을수록 주의집중 수준이 낮음

을 의미한다. 내적신뢰도 값은 0.752, 0.823, 0.852로 나타났다. 

위축의 경우 말을 하지 않으려 한다, 숨기는 것이 많고 남에게 속을 털어 놓지 않는다, 불행하다고 생

각하거나 슬퍼하고 우울해 한다, 위축되서 남들과 어울리지 않으려고 한다 등의 총 9개 문항으로 측정되

었고, 총점이 높을수록 위축수준이 높음을 의미한다. 내적신뢰도 값은 0.757, 0.783, 0.802로 나타났다. 

비행의 경우 나쁜 일을 저지르고도 아무렇지 않게 생각한다, 나쁜 친구들과 어울려 다닌다 등의 12문항

으로 측정되었고, 점수가 높을수록 비행수준이 높음을 의미한다. 내적신뢰도 값은 0.549, 0.619, 0.811로 나

타났다. 
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마지막으로 공격성의 경우 동물을 잔인하게 다룬다, 내 물건을 부순다, 가족이나 다른 아이의 물건을 

부순다, 자주 싸운다, 남을 위협한다 등의 총 19문항으로 측정되었고, 점수가 높을수록 공격수준이 높음을 

의미한다. 내적신뢰도 값은 0.840, 0.839, 0.878로 나타났다. 

3. 연구모형  분석방법

연구의 주요 문제인 ‘아동 및 청소년의 행동평가척도 하위개념의 변화 유형’을 확인하기 위해서 잠재계

층성장분석(Latent Class Growth Analysis: LCGA)을 활용하였다. LCGA는 잠재성장모형을 분석함과 동시

에 변화궤적의 다양한 유형을 확인하는 방법이다 (〔그림 1〕참조). 

〔그림 1〕잠재계층성장분석 모형

잠재계층의 수는 정보지수, 분류의 질, 집단의 최소 비율, 해석 가능성 정도 등을 종합적으로 고려하여 

결정하게 된다. 구체적으로 AIC(Akaike Information Criterion)와 BIC(Bayesian Information Criterion)의 

경우 그 수치가 작아질수록 모형이 더 좋은 것으로 판단한다(Muthén & Shedden, 1999).

  ln  
  ln  ln 

Entropy 지수의 경우 분류가 질적으로 얼마나 좋은지를 확인하고, 그 수치가 0 ~ 1의 값을 가지게 되는

데 이때 1에 가까울수록 분류의 질이 좋음을 의미한다(Clark, 2010). 잠재계층의 수가 k개인 경우와 k-1개

인 경우를 비교하는 모형비교 검증을 하는데, 이를 위해서 Lo Mendell Rubinadjusted Likelihood Ratio 

Test(LMR-LRT)와 Parametric Bootstrapped Likelihood Ratio Test(BLRT) 지수를 사용한다. 이때 p-value 

값이 유의하지 않으면 k개의 집단 수를 갖는 모형보다 k-1개의 집단 수를 갖는 모형이 더 좋은 모형이라
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고 판단한다. 잠재계층의 표본 대비 최소비율도 함께 확인해야 한다. Jung과 Wickrama(2008)는 표본 대비 

최소비율이 5%보다 높아야 한다고 했지만, Nooner 외(2010)는 표본 대비 최소비율이 1%보다 높으면 유의

미한 잠재계층이라고 보았다. 따라서 이러한 다양한 지수를 고려한 이후에 최종 잠재계층의 수를 결정하

게 된다(Nylund et al., 2007). 

본 연구는 결측값을 다루기 위해서 완전정보최대우도(fulll information maximum likelihood) 방식을 사

용하였고, 잠재계층성장분석을 위해서 Mplus 7.0 통계패키지를 사용하였다. 

제4  연구결과

1. CBCL 변화에 따른 잠재집단 분류

CBCL 하위개념별 종단적 잠재 변화유형의 수를 확인하기 위해서 잠재계층성장분석을 하였다. 이를 위

해서 잠재계층의 예상 수를 하나씩 증가시키면서 모형 적합도를 비교하였다(표 1 참고). 

먼저 우울 및 불안의 경우, 잠재계층의 수가 4개가 될 때까지 AIC값과 BIC값이 모두 감소하였고 잠재

계층의 수가 5개가 될 때에는 AIC값과 BIC값 모두 증가하였다. LMR-LRT 검증에서 잠재계층의 수가 4개

일 때만 유의미하게 나왔고 나머지 모형에서는 유의미하지 않았다. Entropy값 역시 잠재계층의 수가 4개

인 경우에도 1에 근사하게 나타나서 나쁘지 않은 값을 보였다. 그러나 잠재계층의 수가 5개인 경우 

Entropy값이 0.705로 가장 낮은 값을 나타내었다. 이처럼 다양한 적합도 비교지수 및 사례 수의 적절성

(Nooner 외, 2010) 등 종합적으로 고려하여 잠재계층의 수가 4개인 모형을 최적의 모형으로 판단하였다. 

다음으로 주의, 위축, 비행의 경우, 잠재계층의 수가 2개가 될 때까지 AIC값과 BIC값이 모두 감소하였

고, LMR-LRT 검증에서 잠재계층의 수가 2개일 때만 유의미하게 나왔고 나머지 모형에서는 유의미하지 

않았다. Entropy값 역시 잠재계층의 수가 2개인 경우에도 1에 근사하게 나타나서 나쁘지 않은 값을 보였

다. 이처럼 다양한 적합도 비교지수 및 사례 수의 적절성(Nooner 외, 2010) 등 종합적으로 고려하여 주의, 

위축, 비행의 경우 모두 잠재계층의 수가 2개인 모형을 최적의 모형으로 판단하였다. 

마지막으로 공격의 경우, 잠재계층의 수가 4개가 될 때까지 AIC값과 BIC값이 모두 감소하였고. 

LMR-LRT 검증에서 잠재계층의 수가 4개일 때까지 모두 유의미하게 나왔으며, Entropy값 역시 잠재계층

의 수가 4개인 경우에도 1에 근사하게 나타나서 나쁘지 않은 값을 보였다. 그러나 잠재계층의 수가 4개인 

경우 집단 3의 사례 수가 6명(0.8%)으로 매우 작게 나왔다. 이러한 다양한 적합도 비교지수 및 사례 수의 

적절성(Nooner 외, 2010) 등 종합적으로 고려하여 잠재계층의 수가 3개인 모형을 최적의 모형으로 판단하

였다. 
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〈표 1〉 잠재집단 모형의 합도 비교

계층 AIC BIC
Adjusted 

BIC

LMRT 

p-value
Entropy

계층별 사례 수와 비율

1 2 3 4 5

우울 및 불안

1 10093.065 10116.146 10100.269 - -
747

(100%)

2 9744.626 9781.554 9756.151 0.0000 0.879
74

(9.9%)

673

(90.1%)

3 9666.156 9716.933 9682.004 0.7348 0.879
66

(8.8%)

42

(5.6%)

639

(85.6%)

4 9554.209 9618.834 9574.379 0.0037 0.850
27

(3.6%)

90

(12.1%)

589

(78.8%)

41

(5.5%)

5 9560.204 9638.677 9584.696 0.8770 0.705
93

(12.4%)

27

(3.6%)

0

(0%)

45

(6.1%)

582

(77.9%)

주의집중

1 9889.309 9912.389 9896.512 - -
747

(100%)

2 9590.144 9627.073 9601.670 0.0007 0.810
111

(14.9%)

636

(85.1%)

3 9515.975 9566.752 9531.823 0.7348 0.811
89

(11.9%)

608

(81.4%)

50

(6.7%)

위축

1 8998.920 9022.000 9006.123 - -
747

(100%)

2 8665.763 8702.691 8677.288 0.0037 0.886
666

(89.2%)

81

(10.8%)

3 8560.935 8611.712 8576.783 0.0627 0.863
44

(5.9%)

62

(8.3%)

641

(85.8%)

비행

1 7099.043 7122.123 7106.247 - -
747

(100%)

2 6679.907 6716.836 6691.433 0.0430 0.933
23

(3.1%)

724

(96.9%)

3 6518.969 6569.746 6534.817 0.1955 0.930
696

(93.2%)

21

(2.8%)

30

(4.0%)

공격

1 10470.265 10493.346 10477.469 - -
747

(100%)

2 10127.707 10164.635 10139.232 0.0042 0.900
704

(94.2%)

43

(5.8%)

3 9955.275 10006.051 9971.122 0.0041 0.888
642

(85.9%)

73

(9.8%)

32

(4.3%)

4 9877.512 9942.137 9897.682 0.0037 0.875
625

(83.7%)

74

(9.9%)

6

(0.8%)

42

(5.6%)
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2. CBCL 하 개념별 잠재집단의 변화유형

CBCL 하위개념별로 확정된 잠재계층모형의 변화유형은 다음과 같다. 

먼저 (1) 우울 및 불안의 경우, 계층 1(class1)을 살펴보면, 사례 수는 총 27명으로 연구대상자의 3.6%가 

속하고 있다. 계층 1의 우울 및 불안 초기값은 14.347(p<0.001)이고 변화율은 –0.376(p>0.05)로 나타났다. 

계층 1의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 가장 높은 우울 및 불안 수준을 보였고 이후 6년 동안 지속적

으로 우울 및 불안이 감소하였지만 유의미한 감소는 아니었으며 2012년에도 가장 높은 우울 및 불안 수준

을 보였다. 이에 따라서 계층 1을 ‘고수준 우울 및 불안 유지집단’으로 명명하였다. 

계층 2(class2)를 살펴보면, 사례 수는 총 90명으로 연구대상자의 12.1%가 속하고 있다. 계층 2의 우울 

및 불안 초기값은 10.120(p<0.001)이고 변화율은 –1.357(p<0.001)로 나타났다. 계층 2의 변화궤적을 살펴보

면 2006년도에 두 번째로 높은 우울 및 불안 수준을 보였으나 이후 6년 동안 우울 및 불안 수준이 빠르게 

감소하여 2012년에는 가장 낮은 우울 및 불안 수준을 보였다. 이에 따라서 계층 2를 ‘고수준 우울 및 불안 

감소집단’으로 명명하였다. 

계층 3(class3)을 살펴보면, 사례 수는 총 589명으로 연구대상자의 78.8%가 속하고 있다. 계층 3의 우울 

초기값은 2.679(p<0.001)이고 변화율은 0.036(p>0.05)로 나타났다. 계층 3의 변화궤적을 살펴보면 2006년도

에 가장 낮은 우울수준을 보였고 이후 6년 동안 큰 변화없이 낮은 우울수준을 유지하였다. 이에 따라서 

계층 3을 ‘저수준 우울 및 불안 유지집단’으로 명명하였다. 

계층 4(class4)를 살펴보면, 사례 수는 총 41명으로 연구대상자의 5.5%가 속하고 있다. 계층 4의 우울 초

기값은 5.154(p<0.001)이고 변화율은 1.110(p<0.001)로 나타났다. 계층 4의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 

낮은 우울수준을 보였지만 이후 6년 동안 우울수준이 빠르게 증가하여 2012년도에는 우울수준이 매우 높

은 수준을 나타냈다. 이에 따라서 계층 4를 ‘저수준 우울 및 불안 증가집단’으로 명명하였다. 

〈표 2〉 CBCL 우울  불안 잠재집단별 평균 추정치

평균

계층1

(고수준 우울 및 불안 

유지집단)

계층2

(고수준 우울 및 불안 

감소집단)

계층3

(저수준 우울 및 불안 

유지집단)

계층4

(저수준 우울 및 불안 

증가집단)

estimate  S.E. estimate  S.E. estimate  S.E. estimate  S.E.

초기치 14.347*** 0.821 10.120*** 0.577 2.679*** 0.139 5.154*** 0.737

변화율 -0.376 0.256 -1.357*** 0.146 0.036 0.044 1.110*** 0.230

〔그림 1〕 CBCL 우울  불안 변화에 따른 잠재집단 유형
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(2) 주의집중의 경우, 계층 1(class1)을 살펴보면, 사례 수는 총 111명으로 연구대상자의 14.9%가 속하고 

있다. 계층 1의 주의집중 초기값은 9.336(p<0.001)이고 변화율은 0.039(p>0.05)로 나타났다. 계층 1의 변화

궤적을 살펴보면 2006년도에 점수가 높기 때문에 낮은 주의집중 수준을 보였고 이후 6년 동안 낮은 주의

집중 수준을 유지하였다. 이에 따라서 계층 1을 ‘저수준 주의집중 유지집단’으로 명명하였다. 

계층 2(class2)를 살펴보면, 사례 수는 총 636명으로 연구대상자의 85.1%가 속하고 있다. 계층 2의 주의

집중 초기값은 3.281(p<0.001)이고 변화율은 –0.007(p>0.05)로 나타났다. 계층 2의 변화궤적을 살펴보면 

2006년도에 점수가 낮기 때문에 높은 주의집중 수준을 보였고, 이후 6년 동안 주의집중 수준이 그대로 유

지되어 2012년에도 높은 주의집중 수준을 보였다. 이에 따라서 계층 2를 ‘고수준 주의집중 유지집단’으로 

명명하였다. 

평균

계층1

(저수준 주의집중 유지집단)

계층2

(고수준 주의집중 유지집단)

estimate  S.E. estimate  S.E.

초기치 9.336*** 0.688 3.281*** 0.201

변화율 0.039 0.261 -0.007 0.060

〈표 3〉CBCL 주의집  잠재집단별 평균 추정치

〔그림 2〕CBCL 주의집  변화에 따른 잠재집단 유형

(3) 위축의 경우, 계층 1(class1)을 살펴보면, 사례 수는 총 666명으로 연구대상자의 89.2%가 속하고 있

다. 계층 1의 위축 초기값은 2.114(p<0.001)이고 변화율은 0.021(p>0.05)로 나타났다. 계층 1의 변화궤적을 

살펴보면 2006년도에 낮은 위축 수준을 보였고 이후 6년 동안 낮은 주의집중 수준을 유지하였다. 이에 따

라서 계층 1을 ‘저수준 위축 유지집단’으로 명명하였다. 

계층 2(class2)를 살펴보면, 사례 수는 총 81명으로 연구대상자의 10.8%가 속하고 있다. 계층 2의 위축 

초기값은 8.096(p<0.001)이고 변화율은 –0.221(p>0.05)로 나타났다. 계층 2의 변화궤적을 살펴보면 2006년

도에 높은 위축 수준을 보였고, 이후 6년 동안 위축 수준이 그대로 유지되어 2012년에도 높은 주의집중 

수준을 보였다. 이에 따라서 계층 2를 ‘고수준 위축 유지집단’으로 명명하였다. 
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평균

계층1

(저수준 위축 유지집단)

계층2

(고수준 위축 유지집단)

estimate  S.E. estimate  S.E.

초기치 2.114*** 0.121 8.096*** 0.847

변화율 0.021 0.039 -0.221 0.268

〈표 4〉CBCL 축 잠재집단별 평균 추정치

〔그림 3〕CBCL 축 변화에 따른 잠재집단 유형

(4) 비행의 경우, 계층 1(class1)을 살펴보면, 사례 수는 총 23명으로 연구대상자의 3.1%가 속하고 있다. 

계층 1의 위축 초기값은 1.877(p<0.05)이고 변화율은 1.198(p<0.001)로 나타났다. 계층 1의 변화궤적을 살펴

보면 2006년도에 낮은 비행 수준을 보였고 이후 6년 동안 비행이 빠르게 증가하여 2012년에는 높은 비행

수준을 보였다. 이에 따라서 계층 1을 ‘저수준 비행 빠른 증가집단’으로 명명하였다. 

계층 2(class2)를 살펴보면, 사례 수는 총 724명으로 연구대상자의 96.9%가 속하고 있다. 계층 2의 비행 

초기값은 1.286(p<0.001)이고 변화율은 –0.093(p<0.001)로 나타났다. 계층 2의 변화궤적을 살펴보면 2006년

도에 낮은 비행 수준을 보였고, 이후 6년 동안 비행수준이 감소하여 2012년에 낮은 비행 수준을 보였다. 

이에 따라서 계층 2를 ‘저수준 비행 감소집단’으로 명명하였다. 
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평균

계층1

(저수준 비행 빠른 증가집단)

계층2

(저수준 비행 감소집단)

estimate  S.E. estimate  S.E.

초기치 1.877* 0.903 1.286*** 0.062

변화율 1.198*** 0.192 -0.093*** 0.015

〈표 5〉 CBCL 비행 잠재집단별 평균 추정치

〔그림 4〕 CBCL 비행 변화에 따른 잠재집단 유형

마지막으로 (5) 공격의 경우, 계층 1(class1)을 살펴보면, 사례 수는 총 642명으로 연구대상자의 85.9%가 

속하고 있다. 계층 1의 공격 초기값은 3.157(p<0.001)이고 변화율은 –0.128(p<0.01)로 나타났다. 계층 1의 

변화궤적을 살펴보면 2006년도에 가장 낮은 공격수준을 보였고 이후 6년 동안 지속적으로 공격수준이 감

소하여 2012년에도 가장 낮은 공격수준을 보였다. 이에 따라서 계층 1을 ‘저수준 공격 감소집단’으로 명명

하였다. 

계층 2(class2)를 살펴보면, 사례 수는 총 73명으로 연구대상자의 9.8%가 속하고 있다. 계층 2의 공격 초

기값은 13.625(p<0.001)이고 변화율은 –1.658(p<0.001)로 나타났다. 계층 2의 변화궤적을 살펴보면 2006년

도에 가장 높은 공격수준을 보였으나 이후 6년 동안 공격 수준이 빠르게 감소하여 2012년에는 매우 낮은 

공격수준을 보였다. 이에 따라서 계층 2를 ‘고수준 공격 빠른 감소집단’으로 명명하였다. 

계층 3(class3)을 살펴보면, 사례 수는 총 32명으로 연구대상자의 4.3%가 속하고 있다. 계층 3의 공격 초

기값은 7.052(p<0.001)이고 변화율은 1.639(p<0.001)로 나타났다. 계층 3의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 

중간 공격수준을 보였고 이후 6년 동안 공격수준이 빠르게 증가하여 2012년에는 가장 높은 수준의 공격수

준을 보였다. 이에 따라서 계층 3을 ‘중간수준 공격 빠른 증가집단’으로 명명하였다. 
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평균

계층1

(저수준 공격 감소집단)

계층2

(고수준 공격 빠른 감소집단)

계층3

(중간수준 공격 빠른 증가집단)

estimate  S.E. estimate  S.E. estimate  S.E.

초기치 3.157*** 0.168 13.625*** 0.893 7.052*** 1.271

변화율 -0.128** 0.038 -1.658*** 0.177 1.639*** 0.314

〈표 6〉 CBCL 공격 잠재집단별 평균 추정치

〔그림 5〕 CBCL 공격 변화에 따른 잠재집단 유형

제5  논의  결론

이 연구는 한국복지패널(Korea Welfare Panel Study)의 아동부가조사 1차, 2차, 3차조사 자료(한국복지

패널자료의 1차, 4차, 7차에 해당함)까지 총 7년간의 종단자료를 활용하여 우리나라 아동·청소년을 대상으

로 CBCL의 각 하위개념들인 우울 및 불안, 주의집중, 위축, 비행, 공격의 궤적과 각 궤적들의 잠재계층을 

확인하였다. 주요 연구결과와 관련된 논의는 다음과 같다. 

(1) 우울 및 불안 변화궤적에 대한 잠재계층성장분석 결과를 살펴보면, ‘고수준 우울 및 불안 유지집단, 

고수준 우울 및 불안 감소집단, 저수준 우울 및 불안 유지집단, 저수준 우울 및 불안 증가집단’ 등의 4개 

계층으로 분류되었다. 먼저, ‘고수준 우울 및 불안 유지집단’은 총 27명으로 연구대상자의 3.6%가 속하고 

있다. 해당 집단의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 가장 높은 우울 및 불안수준을 보였고 이후 6년 동안 

지속적으로 우울이 감소하였지만 유의미한 감소는 아니었으며 2012년에도 가장 높은 우울 및 불안수준을 

보였다. ‘고수준 우울 및 불안 감소집단’은 총 90명으로 연구대상자의 12.1%가 속하고 있다. 해당 집단의 

변화궤적을 살펴보면 2006년도에 두 번째로 높은 우울수준을 보였으나 이후 6년 동안 우울 수준이 빠르게 

감소하여 2012년에는 가장 낮은 우울 및 불안수준을 보였다. ‘저수준 우울 및 불안 유지집단’은 총 589명

으로 연구대상자의 78.8%가 속하고 있다. 해당 집단의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 가장 낮은 우울수

준을 보였고 이후 6년 동안 큰 변화없이 낮은 우울수준을 유지하였다. 마지막으로 ‘저수준 우울 및 불안 

증가집단’은 총 41명으로 연구대상자의 5.5%가 속하고 있다. 해당 집단의 변화궤적을 살펴보면 2006년도

에 낮은 우울수준을 보였지만 이후 6년 동안 우울수준이 빠르게 증가하여 2012년도에는 우울수준이 매우 

높은 수준을 나타냈다. 

이러한 결과는 아동·청소년의 우울 및 불안과 관련된 기존의 횡단 연구와 종단연구(고은영‧최희철, 

2019)에서는 발견하지 못한 다양한 변화궤적 유형을 새롭게 발견했다는 점에서 중요한 의의가 있다. 본 
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연구 결과를 구체적으로 살펴보면, 우울 및 불안과 관련된 총 4개의 잠재집단이 나타났고 이러한 집단은 

낮은 우울 및 불안 수준을 유지하는 집단, 높은 우울 및 불안을 유지하는 집단, 그리고 우울 및 불안 수준

이 빠르게 증가 또는 감소하는 집단으로 구분해볼 수 있다. 첫째, 약 78.8%에 해당하는 대부분의 아동·청

소년들은 2006년의 낮은 우울 및 불안 수준이 6년이 지난 뒤에도 여전히 낮은 우울 및 불안 수준을 보이

고 있다. 즉, 대부분의 아동·청소년들의 우울 및 불안 수준은 낮은 수준에서 유지가 되었다. 이 집단에 속

해있는 학생들의 경우 아동 및 청소년 시기 동안 심리정서적으로 큰 불안함 없이 안정적인 상태에 있음을 

의미한다. 따라서 이러한 학생들은 어떠한 개인 내적 자원과 외적 자원을 가지고 있는지 확인한다면 낮은 

우울 및 불안을 가지고 있는 집단의 ‘긍정적 요인’을 파악하고 추후 활용하는 데 도움이 될 수 있을 것이

다. 둘째, 약 3.6%에 해당하는 아동·청소년들은 2006년의 높은 우울 및 불안 수준의 6년이 지난 뒤에도 여

전히 높은 우울 및 불안 수준을 보이고 있음을 알 수 있다. 즉, 3.6%의 아동·청소년이 아동 및 청소년기 

시기동안 지속적으로 높은 우울 및 불안 수준의 상태에 있음을 의미한다. 이 집단에 속해있는 학생들의 

경우 아동 및 청소년 시기 동안 심리정서적으로 큰 우울 및 부안 속에서 불안정적한 상태에 있음을 의미

한다. 따라서 이러한 학생들은 어떠한 개인 내적 자원과 외적 자원을 가지고 있는지 확인한다면 높은 우

울 및 불안을 가지고 있는 집단의 ‘부정적 요인’을 파악하고 추후 이러한 요인을 가지고 있는 집단의 우

울 및 불안상태를 예측할 수 있고 따라서 조기에 개입하는 데 도움이 될 수 있을 것이다. 셋째, 약 5.5%

에 해당하는 아동·청소년들은 2006년의 낮은 우울 및 불안 수준의 6년이 지난 뒤에는 높은 우울 및 불안 

수준을 보이고 있음을 알 수 있다. 즉, 5.5%의 아동·청소년이 아동 및 청소년기 시기동안 부정적인 방향으

로 급격한 심리사회적 변화를 경험했음을 의미한다. 따라서 이러한 학생들은 개인 내적 및 환경적 차원에

서 어떠한 변화가 있었는지 확인한다면 추후 이러한 변화를 겪거나 겪을 것으로 예상되는 집단에 대한 개

입에 도움이 될 수 있을 것이다. 넷째, 약 12.1%에 해당하는 아동·청소년들은 2006년의 높은 우울 및 불안 

수준의 6년이 지난 뒤에는 낮은 우울 및 불안 수준을 보이고 있음을 알 수 있다. 즉, 12.1%의 아동·청소년

이 아동 및 청소년기 시기 동안 긍정적인 방향으로 급격한 심리사회적 변화를 경험했음을 의미한다. 따라

서 이러한 학생들은 개인 내적 및 환경적 차원에서 어떠한 변화가 있었는지 확인한다면 추후 우울 및 불

안이 높은 집단에게 이러한 변화를 유도하거나 개입함으로써 높은 수준의 우울 및 불안을 경험하는 아동·

청소년들의 심리사회적 안정에 기여할 수 있을 것이다. 

(2) 주의집중 변화궤적에 대한 잠재계층성장분석 결과를 살펴보면, ‘저수준 주의집중 유지집단과 고수준 

주의집중 유지집단’ 등의 2개 계층으로 분류되었다. 먼저, ‘저수준 주의집중 유지집단’은 총 111명으로 연

구대상자의 14.9%가 속하고 있다. 해당 집단의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 점수가 높기 때문에 낮은 

주의집중 수준을 보였고 이후 6년 동안 낮은 주의집중 수준을 유지하였다. 다음으로 ‘고수준 주의집중 유

지집단’은 총 636명으로 연구대상자의 85.1%가 속하고 있다. 해당 집단의 변화궤적을 살펴보면 2006년도

에 점수가 낮기 때문에 높은 주의집중 수준을 보였고, 이후 6년 동안 주의집중 수준이 그대로 유지되어 

2012년에도 높은 주의집중 수준을 보였다.  

이러한 결과는 아동·청소년의 주의집중과 관련된 기존의 연구에서는 발견하지 못한 다양한 변화궤적 유

형을 새롭게 발견했다는 점에서 중요한 의의가 있다. 본 연구 결과를 구체적으로 살펴보면, 주의집중과 관

련된 총 2개의 잠재집단이 나타났고 이러한 집단은 낮은 주의집중을 유지하는 집단과 높은 주의집중을 유

지하는 집단으로 구분해볼 수 있다. 첫째, 약 85.1%에 해당하는 아동·청소년들은 2006년의 낮은 주의집중 

값을 나타내어 주의집중을 잘 하는 상태를 보였고, 6년이 지난 뒤에도 여전히 주의집중을 잘 하는 것을 

알 수 있다. 즉, 85.1%에 해당하는 대부분의 아동·청소년이 아동 및 청소년기 시기동안 지속적으로 주의집

중을 잘 함을 의미한다. 따라서 이러한 학생들은 어떠한 개인 내적 자원과 외적 자원을 가지고 있는지 확
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인한다면 주의집중을 잘 하는 ‘긍정적 요인’을 파악하고 추후 활용하는 데 도움이 될 수 있을 것이다. 둘

째, 약 14.9%에 해당하는 아동·청소년들은 2006년의 높은 주의집중 값을 나타내어 주의집중을 하는 데 어

려운 상태를 보였고, 6년이 지난 뒤에도 여전히 주의집중이 어려운 상태에 있음을 알 수 있다. 즉, 14.9%

의 아동·청소년이 아동 및 청소년기 시기동안 지속적으로 주의집중을 하는 데 어려움을 경험한다는 것이

다. 따라서 이러한 집단은 어떠한 개인 내적 자원과 외적 자원을 가지고 있는지 확인함으로써 주의집중을 

어려워하는 집단의 ‘부정적 요인’을 파악한다면 추후 이러한 요인을 가지고 있는 집단의 주의집중 수준을 

예측할 수 있고 따라서 조기에 개입하는 데 도움이 될 수 있을 것이다. 

(3) 위축 변화궤적에 대한 잠재계층성장분석 결과를 살펴보면, ‘저수준 위축 유지집단과 고수준 위축 유

지집단’ 등의 2개 계층으로 분류되었다. 먼저, ‘저수준 위축 유지집단’은 총 666명으로 연구대상자의 89.2%

가 속하고 있다. 해당 집단의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 낮은 위축 수준을 보였고 이후 6년 동안 

낮은 위축 수준을 유지하였다. 다음으로 ‘고수준 위축 유지집단’은 총 81명으로 연구대상자의 10.8%가 속

하고 있다. 해당 집단의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 높은 위축 수준을 보였고 이후 6년 동안 높은 

위축 수준을 유지하였다. 

이러한 결과는 아동·청소년의 위축과 관련된 기존의 연구에서는 발견하지 못한 다양한 변화궤적 유형을 

새롭게 발견했다는 점에서 중요한 의의가 있다. 본 연구 결과를 구체적으로 살펴보면, 위축과 관련된 총 2

개의  잠재집단이 나타났고 이러한 집단은 낮은 위축을 유지하는 집단과 높은 위축을 유지하는 집단으로 

구분해볼 수 있다. 첫째, 약 89.2%에 해당하는 아동·청소년들은 2006년의 낮은 위축 수준을 보였고, 6년이 

지난 뒤에도 여전히 낮은 위축 수준을 보였다. 즉, 89.2%에 해당하는 대부분의 아동·청소년이 아동 및 청

소년기 시기동안 지속적으로 위축되지 않고 잘 지내고 있음을 의미한다. 따라서 이러한 학생들은 어떠한 

개인 내적 자원과 외적 자원을 가지고 있는지 확인한다면 위축되지 않는 ‘긍정적 요인’을 파악하고 추후 

활용하는 데 도움이 될 수 있을 것이다. 둘째, 약 10.8%에 해당하는 아동·청소년들은 2006년의 높은 위축 

수준을 보였고 6년이 지난 뒤에도 여전히 높은 위축 수준을 보였다. 즉, 10.8%의 아동·청소년이 아동 및 

청소년기 시기동안 지속적으로 위축된 상태에서 어려움을 경험한다는 것이다. 따라서 이러한 집단은 어떠

한 개인 내적 자원과 외적 자원을 가지고 있는지 확인함으로써 위축되는 집단의 ‘부정적 요인’을 파악한

다면 추후 이러한 요인을 가지고 있는 집단의 위축 수준을 예측할 수 있고 따라서 조기에 개입하는 데 도

움이 될 수 있을 것이다. 

(4) 비행 변화궤적에 대한 잠재계층성장분석 결과를 살펴보면, ‘저수준 비행 빠른 증가집단과 저수준 비

행 감소집단’ 등의 2개 계층으로 분류되었다. 먼저, ‘저수준 비행 빠른 증가집단’은 총 23명으로 연구대상

자의 3.1%가 속하고 있다. 해당 집단의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 낮은 비행 수준을 보였고 이후 6

년 동안 빠르게 비행 수준이 증가하여 2012년에는 높은 비행 수준을 보였다. 다음으로 ‘저수준 비행 감소

집단’은 총 724명으로 연구대상자의 96.9%가 속하고 있다. 해당 집단의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 

낮은 비행 수준을 보였고 이후 6년 동안 지속적으로 비행 수준이 감소하여 2012년에 낮은 비행 수준을 보

였다. 

이러한 결과는 아동·청소년의 비행과 관련된 이동엽과 김재철(2019)의 연구결과와 일부 일치한다. 이동

엽과 김재철은 한국아동청소년패널 조사자료를 바탕으로 청소년의 비행의 변화궤적에 대한 잠재계층분석

을 실시하였다. 그 결과 비행이 빠르게 증가하는 집단, 유지하는 집단, 그리고 회귀하는 집단으로 구분되

었다. 본 연구의 결과 역시 크게 비행이 빠르게 증가하는 집단과 낮은 비행수준을 유지 또는 감소하는 집

단으로 구분된 것을 볼 때 이동엽과 김재철(2019)의 연구결과와 일치함을 알 수 있다. 본 연구 결과를 구

체적으로 살펴보면, 비행과 관련된 총 2개의 잠재집단이 나타났고 이러한 집단은 ‘비행이 빠르게 증가하는 
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집단’과 ‘비행 감소 또는 비행을 하지 않는 집단’으로 구분해볼 수 있다. 첫째, 약 96.9%에 해당하는 아동·

청소년들은 2006년의 낮은 비행 수준을 보였고, 6년이 지난 뒤에도 여전히 낮은 비행 수준을 보였다. 즉, 

96.9%에 해당하는 대부분의 아동·청소년이 아동 및 청소년기 시기동안 지속적으로 비행을 하지 않고 잘 

지내고 있음을 의미한다. 따라서 이러한 학생들은 어떠한 개인 내적 자원과 외적 자원을 가지고 있는지 

확인한다면 비행을 하지 않는 ‘긍정적 요인’을 파악하고 추후 활용하는 데 도움이 될 수 있을 것이다. 둘

째, 약 3.1%에 해당하는 아동·청소년들은 2006년의 낮은 비행 수준을 보였으나 이후 비행이 빠르게 증가

하여 6년이 지난 뒤에는 높은 비행 수준을 보였다. 따라서 이러한 집단은 어떠한 개인 내적 자원과 외적 

자원을 가지고 있는지 확인함으로써 비행을 하게 되는 집단의 ‘부정적 요인’을 파악한다면 추후 이러한 

요인을 가지고 있는 집단의 비행 수준을 예측할 수 있고 따라서 조기에 개입하는 데 도움이 될 수 있을 

것이다. 

(5) 공격 변화궤적에 대한 잠재계층성장분석 결과를 살펴보면, ‘저수준 공격 감소집단, 고수준 공격 빠른 

감소집단, 중간수준 공격 빠른 증가집단’ 등의 3개 계층으로 분류되었다. 먼저, ‘저수준 공격 감소집단’은 

총 642명으로 연구대상자의 85.9%가 속하고 있다. 해당 집단의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 가장 낮

은 공격수준을 보였고 이후 6년 동안 지속적으로 공격이 감소하여서 2012년에도 가장 낮은 공격수준을 보

였다. ‘고수준 공격 빠른 감소집단’은 총 73명으로 연구대상자의 9.9%가 속하고 있다. 해당 집단의 변화궤

적을 살펴보면 2006년도에 가장 높은 공격수준을 보였으나 이후 6년 동안 공격 수준이 빠르게 감소하여 

2012년에는 낮은 공격수준을 보였다. 마지막으로 ‘중간수준 공격 빠른 증가집단’은 총 32명으로 연구대상

자의 4.3%가 속하고 있다. 해당 집단의 변화궤적을 살펴보면 2006년도에 중간 수준의 공격을 보였지만 이

후 6년 동안 공격수준이 빠르게 증가하여 2012년도에는 매우 높은 공격수준을 보였다. 

이러한 결과는 아동·청소년의 공격성에 대한 발달궤적 잠재계층을 분석한 기존 연구(김동하, 2016)와 유

사한 결과이다. 김동하(2016)은 한국복지패널 자료를 사용하여 아동의 공격성에 대한 종단적 변화유형을 

분석한 결과, 공격성 유지집단, 공격성 상승집단, 공격성 감소집단으로 분류가 되었다. 이러한 결과는 본 

연구에서 3개 잠재계층으로 분류된 점과 공격성이 상승, 유지, 감소하는 집단으로 분류된다는 점에서 어느 

정도 일치함을 알 수 있다. 본 연구 결과를 구체적으로 살펴보면, 공격성과 관련된 총 3개의  잠재집단이 

나타났고 이러한 집단은 낮은 수준의 공격성을 유지 또는 감소하는 집단, 높은 수준의 공격성이 빠르게 

감소하는 집단, 그리고 중간수준의 공격성이 빠르게 증가하는 집단으로 구분해볼 수 있다. 첫째, 약 85.9%

에 해당하는 대부분의 아동·청소년들은 2006년의 낮은 공격성 수준을 보였고, 이후 6년이 지난 뒤에도 여

전히 낮은 공격성 수준을 보이고 있다. 즉, 대부분의 아동·청소년들의 공격성이 낮은 수준에서 유지되거나 

더 감소하였다. 이 집단에 속해있는 학생들의 경우 아동 및 청소년 시기 동안 공격적이지 않고 안정적인 

상태에 있음을 의미한다. 따라서 이러한 학생들은 어떠한 개인 내적 자원과 외적 자원을 가지고 있는지 

확인한다면 해당 집단의 ‘긍정적 요인’을 파악하고 추후 활용하는 데 도움이 될 수 있을 것이다. 둘째, 

9.8%에 해당하는 아동·청소년들은 2006년의 높은 공격성 수준을 보였으나 이후 6년이 지나면서 공격성이 

빠르게 감소하였다. 즉, 9.8%의 아동·청소년이 아동 및 청소년기 초기에 공격성이 높았지만 이후 지속적으

로 감소하는 상태에 있음을 의미한다. 따라서 이러한 학생들은 어떠한 개인 내적 자원과 외적 자원을 가

지고 있고 어떤 변화를 경험했는지 파악한다면 추후 공격성이 높은 집단의 공격성을 감소시키는 데 도움

이 될 수 있을 것이다. 셋째, 약 4.3%에 해당하는 아동·청소년들은 2006년의 중간 수준의 공격성을 나타냈

으나 이후 시간이 흐르면서 빠르게 공격성이 증가하였다. 따라서 이러한 학생들은 개인 내적 및 환경적 

차원에서 어떠한 변화가 있었는지 확인함으로써 공격성 증가에 영향을 준 요인을 찾아낸다면 관련된 집단

의 공격성 증가를 예방하는데 도움이 될 수 있을 것이다. 
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1. 자기회귀교차지연 모형을 활용한 장애인의 자아존중감과 우울의 인과관계 검증: 

성별과 연령집단 간 차이를 중심으로

2. 장애인에 대한 돌봄 부담이 가족의 경제활동에 미치는 영향

[제3주제]

장애인





자기회귀교차지연 모형을 활용한 장애인의 

자아존 감과 우울의 인과 계 검증 

: 성별과 연령집단 간 차이를 심으로

박병선(강릉원주대학교)

본 연구의 목적은 자기회귀교차지연 모형을 활용하여 장애인의 자아존중감과 우울의 인과관계를 검증

하는데 있다. 이를 위하여 한국복지패널의 2017년부터 2020년까지 4년 동안의 자료를 사용하여 분석을 실

시하였다. 분석결과, 첫째, 장애인의 자아존중감과 우울의 자기회귀 효과가 통계적으로 유의하게 정적인 

방향으로 나타났다. 둘째, 자아존중감과 우울의 교차지연 효과의 경우, 이전 시점의 자아존중감이 이후 시

점의 우울에 영향을 미치는 것으로 나타났으나, 이전 시점의 우울이 이후 시점의 자아존중감에는 영향을 

미치지 않는 것으로 나타났다. 즉, 자아존중감과 우울의 관계에 관한 취약성 모형이 지지되는 것으로 나타

났다. 셋째, 자아존중감과 우울의 관계가 남성장애인과 여성장애인 집단 간 비교 및 성인장애인과 노인장

애인 집단 간 비교에서는 유의한 차이가 없는 것으로 나타났다. 마지막으로 본 연구의 결과에 대한 논의

와 후속연구를 위한 제안을 하였다. 

주제어 : 장애인, 자아존중감, 우울, 자기회귀교차지연모형, 다중집단분석

제1  서론

우리나라 등록 장애인의 수가 2020년을 기준으로 260만명을 넘어섰으며, 이들 중 49.9%가 65세 이상이

고, 27.2%가 1인 가구로 나타나는 등 고령화 및 다양화 되며 그 수가 매년 증가하고 있는 것으로 나타나

고 있다(통계청, 2021). 또한, 2020년 장애인실태조사 결과에 따르면, 장애인 중 자신의 건강상태가 ‘좋다’

고 생각하는 경우가 14.0%로 전체 인구(32.4%)의 절반 이하로 낮고, 생활에서의 스트레스 경험률은 높을 

뿐 아니라 우울을 경험하는 성인장애인(19~64세)이 17.9%, 노인장애인(65세 이상)이 18.5%로 나타나 전체 

인구의 10.5%보다 훨씬 높은 비중을 차지하고 있는 것으로 나타났다(보건복지부, 2021). 일반적으로 우울

은 사회경제적 지위, 신체적, 심리적, 사회적 특성과 밀접한 관련이 있는 것으로 알려져 있는데, 장애인의 

경우에는 낮은 사회경제적 지위뿐 아니라 신체적, 심리적, 사회적 기능의 저하, 스트레스, 인권침해, 차별 

등으로 인해 비장애인에 비해 우울에 더욱 취약하다고 할 수 있다(전해숙·강상경, 2013). 이러한 장애인의 

우울은 신체 건강과 장애의 수준을 더욱 악화시키고, 심각할 경우 자살로 연결될 수 있다는 점에서 조기

에 발견하고 개입을 실시하는 것이 중요하다고 할 수 있다(조혜정·서인균, 2012). 

한편, 자아존중감은 개인이 자기 자신에 대해 가지는 평가적 요소로서 스스로를 얼마나 가치있게 생각

하는가로 정의될 수 있는데(Baumeister et al., 2003), 자아존중감이 높은 사람의 경우 낮은 사람보다 스트
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레스, 우울, 자살 생각 등이 낮고 사회적응을 잘하는 것으로 알려져 있다(Wichstorm, 2000). 이러한 자아

존중감은 장애인에게서 장애의 발생이나 차별 혹은 인권침해와 같은 스트레스 상황이 가져다주는 부정적

인 영향을 완화하는 역할을 하는 것으로 나타나고 있다(Longmore and Demaris, 1997). 실제로 자아존중

감과 관련한 국내의 여러 경험적 연구들에서 장애인의 우울을 유의하게 예측하거나(이현주·강상경, 2009; 

조혜정·서인균, 2012), 종단적인 측면에서도 긍정적인 영향을 미치는 것(최희철, 2019)으로 나타나는 등 중

요한 요인으로 다루어지고 있다. 

이러한 중요성으로 인해 장애인의 우울과 자아존중감은 그들의 삶에 직접적이고도 중요한 영향을 미치

는 요인으로서 다양한 연구들을 통해 다루어져 왔다. 장애인의 우울과 관련한 다수의 연구들에서 횡단적 

혹은 종단적으로 우울에 영향을 미치는 요인을 탐색할 때 자아존중감을 포함하고 있으며, 대부분의 연구

결과들이 일관되게 자아존중감이 우울을 예측하고 있음을 보여주고 있다(유창민, 2017; 이현주·강상

경,2009; 전해숙·강상경, 2013; 조혜정·서인균, 2012). 반면, 지체장애인을 대상으로 한 최희철(2019)의 연구

에서는 종단분석을 통해 자아존중감이 우울을 예측할 뿐 아니라 이전 시점의 우울이 이후 시점의 자아존

중감에도 영향을 미칠 수 있다는 상호순환 효과를 검증한 바 있다. 이러한 자아존중감과 우울의 상호순환 

효과에 관한 연구는 지체장애인(최희철, 2019)뿐 아니라 성인(김혜미, 2014), 청소년(김경호, 2019) 등 최근 

들어 대상이 확대되어 적용되고 있다. 

자아존중감과 우울의 상호순환 효과, 즉 인과적 관련성에 대한 논의는 두 가지의 상반된 접근과 더불어 

상반된 접근에 대한 절충된 접근의 3가지 유형에 관한 논의가 활발히 이루어지고 있다. 먼저, 낮은 자아존

중감이 우울의 선행요인이 된다는 관점으로 취약성 모형(Vulnerability Model)이 있는데, 자신에 대한 부

정적 평가와 믿음이 우울의 중요한 원인이 된다고 보는 입장이다(김경호, 2019; Jayanthi and Rajkumar, 

2014; Orth et al., 2008). 반면, 우울이 낮은 자아존중감의 원인이 된다고 보는 상처 모형(Scar Model)은 

우울의 결과로 사람들의 자기개념 혹은 자아존중감의 변화가 나타나게 된다고 보는 입장이다(최희철, 

2011; Shahar and Davidson, 2003). 마지막으로 최근 이 두 입장을 절충하는 측면에서 자아존중감과 우울

의 관계가 상호순환하고 있다는 입장의 상호인과성 모형(Reciprocal Relation Model)을 제시하고 있다(김

유현·신승현, 2019; Manna et al., 2016). 이러한 세 가지 모형 중 자아존중감과 우울의 관계를 검토하고 

있는 상당수의 연구들이 상호인과성 모형을 지지하는 결과를 보여주고 있다(이난희·송태민, 2015. 최희철, 

2011, 2019; Orth et al., 2008, Sowislo and Orth, 2013). 하지만, Shahar and Henrich(2010)의 연구에서는 

자아존중감과 우울의 관계를 검토하는 선행연구들의 연구대상(청소년 vs. 성인), 증상의 측정방법(우울 증

상 vs. 우울 장애) 등 연구방법의 차이로 인한 비일관된 결과가 나타날 수 있음을 주장하기도 하였다. 실

제 청소년을 대상으로 한 Orth et al.(2008)의 연구에서는 낮은 자아존중감이 우울을 예측하는 취약성 모

형을 지지하는 결과를 보여주었지만, Shahar and Henrich(2010)의 연구에서는 우울이 높을수록 이후의 자

아존중감이 낮다는 상처 모형을 지지한다는 결과를 제시하였다. 

국내의 경우 자아존중감과 우울의 관계에 대한 종단적 인과관계의 검증을 시도하고 있는 연구는 그리 

많지 않은 실정이다. 청소년을 대상으로 한 김경호(2019)와 조춘범·김동기(2010)의 연구에서는 취약성 모형

을 지지하였고, 최희철(2011)의 연구는 상호인과성 모형을 지지하는 것으로 나타났으며, 성인을 대상으로 

하는 김혜미(2014)의 연구와 지체장애인을 대상으로 최희철(2019)의 연구에서는 상호인과성 모형을 지지하

는 것으로 나타났다. 이상의 자아존중감과 우울의 직접적인 인과관계를 검증하고 있는 선행연구의 결과에

서도 나타나듯이 연구의 대상에 따라 두 변수의 관계가 서로 상이할 수 있음을 알 수 있다. 비록 장애인

을 대상으로 자아존중감과 우울의 인과관계에 관한 검증(최희철, 2019)이 수행된 바 있지만, 다음과 같은 

몇 가지의 한계를 가진다고 할 수 있다. 첫째, 지체장애인만을 연구의 대상으로 하고 있다는 점에서 전체 
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장애인을 포함하지 못하고 있다는 점, 둘째, 성별의 우울에 대한 효과를 통제한 후 분석을 함으로써 성별

에 대한 차이를 전제하고 있다는 점, 셋째, 연령에 따른 차이를 검토하고 있지 못하다는 점 등의 한계를 

가진다고 할 수 있다. 앞서 제시한 바와 같이, 자아존중감과 우울의 경우 연구대상에 따라 그 결과가 상이

할 수 있다는 것을 고려하면 전체 장애 유형을 포함하는 일반적인 대상을 중심으로 자아존중감과 우울의 

종단적 인과관계뿐 아니라 이러한 차이가 성별과 연령대에 따라 어떻게 나타나는지를 종합적으로 검토할 

필요가 있다. 

이에 본 연구에서는 한국복지패널 자료를 활용하여 장애인을 대상으로 자아존중감과 우울의 종단적 인

과관계를 검증하고자 자기회귀교차지연모형을 설정하여 분석을 실시하였다. 이와 더불어 자아존중감과 우

울의 종단적 인과관계가 성별집단과 연령집단에 따라 어떠한 차이가 있는지를 다중집단 분석을 통해 살펴

보고자 하였다. 이를 통해 장애인의 자아존중감과 우울의 종단적 인과관계를 명확히 함으로써 향후 장애

인을 대상으로 하는 사회복지적 개입의 방향에 대해 논의하고자 한다. 

제2  이론  배경  선행연구 검토

1. 자아존 감과 우울의 계

현재까지 자아존중감과 우울의 관계를 규명하기 위한 다양한 연구들이 진행되어 왔으나, 이 두 변수 간

의 관계에 대한 명확한 답을 내리기는 어려운 실정으로 보인다(조춘범·김동기, 2010; 최희철, 2011; Orth 

et al., 2009; Shahar and Davidson, 2003). 자아존중감과 우울의 인과관계를 설명하는 여러 이론 모형 중 

가장 많이 적용되고 있는 것은 취약성 모형(Vulnerability Model), 상처 모형(Scar Model), 상호인과성 모

형(Reciprocal Relation Model)이 있으며 다음의 [그림 1]과 같다(Orth et al., 2008; Orth and Robins, 

2013). 

먼저 취약성 모형(Vulnerability Model)은 낮은 자아존중감이 우울의 위험요인으로 작용하게 된다는 것

이다(Orth and Robins, 2013). Rosenberg(1965)는 자아존중감이 높은 개인의 경우 자신감과 인내력, 대인

관계 능력 등이 높지만, 자아존중감이 낮은 개인의 경우 우울하거나 불안한 정서를 보이는 경우가 많다고 

설명하였다. Beck(1967)의 인지이론에서는 자기, 세상, 미래에 대한 부정적인 관점과 태도와 관련된 요인이 

우울의 원인이자 유지 및 재발에 영향을 미치게 된다고 보았는데, 그 대표적인 요인이 자아존중감이라고 

하였다(Orth et al., 2009). 이러한 취약성 모형에서 낮은 자아존중감이 우울에 미치는 영향을 대인관계적 

측면과 개인내적 측면으로 구분하여 제시할 수 있다(김경호, 2019; Orth et al., 2008). 우선 대인관계적 측

면에서 살펴보면, 자아존중감이 낮은 사람들은 중요한 사람들과의 관계에서의 거부와 같은 스트레스에 직

면하게 될 때 우울에 취약해질 수 있다고 하며(Shahar and Davidson, 2003), 낮은 자아존중감으로 인해 

[그림 1] 자아존 감과 우울의 인과 계 모형(Orth and Robins, 2013)
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사회적 회피, 공격성, 알코올 및 약물 남용 등과 같은 행동을 하게 되면서 자신들이 다른 사람들로부터 소

외 혹은 배제되었다는 생각을 갖게 되어 우울이 더욱 높아지게 된다(Donnellan et al., 2005). 다음으로 개

인내적 측면에서는 자아존중감이 낮은 사람들은 자신의 부정적인 모습에 대한 지속적인 반추를 통해 우울

해 질 수 있으며(김경호, 2019), 자신의 가치를 유지하기 위해 낮은 목표를 세움으로써 실패와 좌절의 경

험을 회피하는 방식을 채택하는 경우가 많은데 결과적으로 높은 성취감이나 효능감을 느끼지 못하기 때문

에 우울해질 수 있다는 것이다(최희철, 2011). 반대로 자아존중감이 높은 사람들은 자기 자신에 대한 가치

나 능력을 높게 평가하기 때문에 실패를 경험하더라도 더 잘 인내할 수 있을 뿐 아니라 스트레스 상황에

서 더 빠르게 회복할 수 힘을 가지고 있을 것으로 기대된다(Baumeister et al., 2003). 

다음으로 상처 모형(Scar Model)은 취약성 모형과는 상반된 것으로 우울이 낮은 자아존중감의 위험요인

이 됨을 강조하는 모형으로서 우울로 인해 경험하게 되는 상처(scar)가 낮은 자아존중감으로 이어진다고 

보는 관점이다(Orth and Robins, 2013; Manna et al., 2016). 즉, 우울은 개인의 자아상(self-concept)에 지

속적이고 영구적인 상처를 남기게 되는데, 이러한 우울의 상처는 시간이 경과함에 따라 자아존중감을 점

점 더 많이 깎아내는 효과를 갖는다는 것이다(김경호, 2019; Manna et al., 2016). 우울이 자아존중감에 미

치는 영향은 대인관계적 측면과 개인내적 측면으로 나타날 수 있다(김경호, 2019; 최희철, 2011, Orth et 

al., 2008). 우선 대인관계적 측면을 살펴보면, 우울을 경험하고 있는 사람들은 일상생활에서 흥미와 즐거

움을 상실하거나 활기가 없는 등의 행동들을 보이게 되는데, 이로 인하여 주변 사람들과의 관계에서 긍정

적 피드백을 받지 못하게 되는 등의 경험을 하게 됨으로서 자기 자신의 가치를 긍정적으로 평가하지 못하

게 되어 자아존중감이 저하될 수 있다는 것이다(최희철, 2011). 개인내적인 측면을 살펴보면, 우울의 경험

은 자기자신과 관련된 정보를 처리하는 방식이 왜곡됨으로써 자신의 자아존중감에 부정적인 영향을 미친

다고 볼 수 있는데, 이는 우울이 야기하는 만성적인 부정적 기분이 개인으로 하여금 자신에 관한 부정적 

정보를 선택적으로 더 많이 수용하도록 만들기 때문에 부정적인 자기평가가 더 많이 이루어진다는 것이다

(김경호, 2019). 

마지막으로 상호인과성 모형(Reciprocal Relation Model)은 자아존중감과 우울이 서로에게 동시에 영향

을 미치는 과정을 설명하는 관점이다(김유현·신승현, 2019; 이난희·송태민, 2015; 최희철, 2011; Manna et 

al., 2016; Orth et al., 2008; Sowislo and Orth, 2013). 이는 앞선 취약성 모형과 상처 모형이 상호 배타적

이 아니라 이전 시점의 낮은 자존감이 다음 시점의 우울에 유의한 효과를 갖고, 낮아진 우울이 다음 시점

의 낮은 자존감에 유의한 효과를 갖는 상호순환적 과정이 발생할 수 있음을 의미하는 것이다(최희철, 

2011; Orth et al., 2008). 

최근 들어 취약성 모형과 상처 모형에서 제시하는 자아존중감과 우울의 일방향성 관계보다는 두 변수

의 상호순환적 관계에 관한 상호인과성 모형을 채택하고 있는 연구들이 증가하고 있다(김유현·신승현, 

2019; 김혜미, 2014; 이난희·송태민, 2015; 조춘범·김동기, 2010; 최희철, 2011; Manna et al., 2016; Ormel et 

al., 2004; Orth et al., 2008, 2009; Shahar and Davidson, 2003). 이러한 상호인과성 모형을 적용하여 지역

아동센터 이용 아동(김유현·신승현, 2019), 성인(김혜미, 2014), 경제활동인구(이난희·송태민, 2015), 청소년

(조춘범·김동기, 2010; 최희철, 2011, Orth et al., 2008; Steiger et al., 2015), 네델란드인(Ormel et al., 

2004), 정신질환을 가진 성인(Shahar and Davidson, 2003), 지체장애인(최희철, 2019) 등 다양한 대상을 중

심으로 자아존중감과 우울의 상호순환적 관계에 대한 분석을 시도하였다. 분석결과, 대부분의 연구들에서 

자아존중감과 우울의 상호인과성 모형이 지지되는 결과(김유현·신승현, 2019; 김혜미, 2014; 이난희·송태민, 

2015; ; 최희철, 2011, 2019; Manna et al., 2016; Steiger et al., 2015)를 보여주었으나, 김경호(2019)의 연구

와 Ormel et al.(2004), Orth et al.(2008)의 연구에서는 자아존중감이 우울에 영향을 미친다는 취약성 모형
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을 지지하는 것으로 나타났고, Shahar and Davidson(2003)와 의 연구에서는 우울이 자아존중감의 선행요

인인 것으로 나타나 상처모형을 지지하는 것으로 나타났다. 

이상에서 검토한 바와 같이, 자아존중감과 우울의 인과관계와 관련한 다양한 연구들에서 보여주고 있는 

결과들이 서로 상이함을 알 수 있으며, 이는 연구대상 집단 및 지역 등에 따라 두 변수 간의 관계가 달라

질 수 있음을 의미한다고 볼 수 있다(Shahar and Henrich, 2010). 이러한 측면에서 국내에서는 성인 및 아

동, 청소년, 지체장애인 등 일부 대상으로 한 연구들만이 진행된 것으로 파악되고 있기 때문에 전체 장애

인, 노인 등을 대상으로 한 자아존중감과 우울의 관계에 관한 연구를 통해 두 변수 간의 관계에 대한 좀 

더 다양한 대상자에 대한 경험적 근거를 제공해 줄 필요가 있다고 할 수 있다. 따라서 본 연구에서는 국

내에서 다루어지지 않은 전체 장애 유형이 포함되도록 하는 장애인을 대상으로 자아존중감과 우울의 상호

인과성 모형을 기반으로 두 변수 간의 인과관계를 종단자료 분석을 통해 검증하고자 한다. 

2. 장애인의 자아존 감과 우울의 성별  연령 별 차이

최근 장애인을 대상으로 하는 연구에서 특정 변수 혹은 변수들 간의 관계에 대한 성별 및 연령대별 비

교에 관한 연구가 증가하고 있는데, 이는 연구하고자 하는 각 변수의 특성이 성별집단 혹은 연령대별 집

단에 따라 서로 상이하게 나타날 수 있기 때문이다. 예를 들어, 우울과 관련하여 남일성·현다운(2014)의 

연구에서는 남성에 비해 여성의 우울 수준이 높으며, 이현주(2013)의 연구에서는 50대에서 60대, 70대로 

갈수록 우울 증상이 높아짐과 동시에 변화속도도 급격하게 증가한다는 결과를 보여주었다. 또한, 유창민

(2018)의 연구에서 긍정적 자아존중감이 성인초기에는 증가하고, 중년기에는 유지되며, 노년기에는 감소하

는 궤적을 보이고, 부정적 자아존중감은 성인초기에 유지되고, 중년기에는 감소하며, 노년기에는 증가하는 

궤적을 보이는 것으로 나타났으며, 청소년을 대상으로 한 정은석·이주연(2014)의 연구에서 남학생의 경우 

자아존중감이 시간의 흐름에 따라 변화가 없는 반면, 여학생은 시간의 흐름에 따라 감소하는 모습을 보인

다는 결과를 제시하고 있다. 이상의 연구들이 비장애인을 대상으로 하고 있음에도 불구하고 성별 및 연령

대 집단별로 자아존중감과 우울에서의 차이가 있을 수 있다는 것을 경험적으로 보여주고 있는데, 장애인

의 경우에는 비장애인에 비해 사회경제적 지위, 차별, 낙인 등의 경험으로 인해 낮은 자아존중감을 가지게 

되거나 더 우울하게 될 가능성이 높다고 볼 수 있다(이현주·강상경, 2009; 전해숙·강상경, 2013). 이러한 측

면에서 장애인의 자아존중감과 우울의 특성이 성별 및 연령대에 따른 차이가 있는지에 대한 검토가 필요

하다고 볼 수 있다. 

실제로 장애인의 우울에 대한 종단적 변화를 연령대에 따라 구분하여 살펴보고 있는 전해숙·강상경

(2013)의 연구에 따르면, 한국복지패널 자료를 활용하여 2008년부터 5년간의 성인장애인(65세 미만) 집단

과 노인장애인(65세 이상) 집단의 우울 변화를 살펴보았을 때 성인장애인 집단에 비해 노인장애인 집단이 

우울에 더 취약한 것으로 나타났다. 김정석 외(2017)의 연구에서는 중년장애인(40～64세)과 고령장애인(65

세 이상)을 비교한 결과, 중년장애인의 우울수준이 고령장애인에 비해 높은 것으로 나타났다. 뿐만 아니라 

장애인을 대상으로 한 우울의 성별간 차이와 관련해서는 여러 연구들에서 일관되게 남성보다 여성이 높은 

수준으로 나타남을 보여주고 있다(권현수, 2010; 김예순 외, 2014; 이현주·강상경, 2009; 조혜정·서인균, 

2012). 다음으로 자아존중감과 관련하여 장애인의 성별 및 연령대에 따른 차이를 검토하고 있는 연구가 

거의 이루어지지 않은 한계가 있지만, 장애인을 대상으로 한 이문정·남정휘(2017)의 연구에서는 성별 간 

자아존중감의 차이가 없는 것으로 나타났으나, 연은모·최효식(2019)의 연구에서는 여성이 남성에 비해 낮

은 수준의 자아존중감 집단에 포함되는 것으로 나타나 결과가 상이한 것을 알 수 있으며, 노승현(2007)의 
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연구에서는 여성 지체장애인을 대상으로 자아존중감의 변화를 살펴본 결과, 40-50대에서는 자아존중감이 

낮아졌다가 60대 이후에 다시 높아지는 U자형 패턴을 보여준다는 결과를 제시하였다. 

자아존중감과 우울의 관계에 대한 성별집단 간 차이를 살펴본 Orth et al.(2008)의 연구에서는 자아존중

감이 우울에 미치는 취약성 모형이 지지되었으며 이 모형이 남녀집단 간 동일하게 유지되는 것으로 나타

났다. 연령집단 간 차이를 살펴보고 있는 김경호(2019)의 연구에서는 청소년의 학교급에 따른 차이를 검토

한 결과, 낮은 자아존중감이 우울을 예측하는 취약성 모형이 지지되는 것으로 나타났다. 그러나 Manna et 

al.(2016)의 연구에서는 우울과 불안이 남성에 비해 여성이 높았고, 연령이 높을수록 우울이 더욱 높은 것

으로 나타났다. 

이상에서 검토한 바와 같이 장애인을 대상으로 한 연구에서 자아존중감과 우울이 성별 및 연령집단 간

에 차이가 있음을 단편적으로는 알 수는 있지만, 이 두 변수의 종단적 인과관계가 장애인의 성별 및 연령

대별 집단 간에 어떻게 다르게 나타나는지에 대한 연구는 아직까지 수행되지 못한 것으로 보인다. 따라서, 

본 연구에서는 장애인을 대상으로 자아존중감과 우울의 인과관계에 대한 검증과 더불어 두 변수의 관계가 

성별 및 연령대 집단별로 어떠한 차이가 있는지를 탐색적으로 고찰해보고자 한다. 

제3  연구방법

1. 연구모형

본 연구는 장애인의 자아존중감과 우울의 변화를 살펴보고, 이들의 종단적 상호 인과관계가 나타나는지

를 검증하고자 하였으며, 이러한 관계가 성별(남성, 여성)과 연령대별(65세 미만의 성인과 65세 이상의 노

인)로 다르게 나타나는지를 검증하는데 목적이 있다. 이를 위하여 자아존중감과 우울의 자기회귀교차지연

모형(ACLM: Autoregressive Cross-Lagged Modeling)에 대하여 [그림 2]와 같이 분석모형을 설정하여 분

석하였고, 성별과 연령대별 집단에 대한 다중집단 분석을 실시하였다. 

[그림 2] 연구모형 
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2. 연구 상

본 연구는 한국복지패널 자료를 활용하고 있는데, 한국복지패널은 2006년(1차년도) 이후로 매년 조사가 

진행되고 있으며, 현재 시점으로 2020년(15차년도) 자료까지 공개되어 있다. 한국복지패널의 자료는 전국

을 대상으로 한 표본추출 등을 통해 대표성을 가질 뿐 아니라 자아존중감과 우울에 대한 종단적 측정이 

이루어지고 있어 연구모형의 분석에 적합하다고 볼 수 있다. 본 연구에서는 장애인의 자아존중감과 우울

의 종단적 인과관계를 검증하기 위하여 장애인부가조사가 진행되었던 중간 시점이 되는 2017년(12차년도)

부터 최근까지 공개된 2020년(15차년도)의 4개년도의 자료를 분석에 사용하였다. 12차년도 자료를 기준으

로 장애가 있다고 응답한 참여자들 중, 자아존중감과 우울에 응답을 하지 않은 대상자를 제외하고 총 

1,194명의 자료를 분석하였다. 

3. 연구도구

1) 우울

한국복지패널에서 우울의 측정은 CES-D-11(Kohout et al., 1993)로 측정하고 있으며, 지난 일주일 동안

의 우울 증상에 대한 경험을 11문항으로 측정하고 있다. 측정은 조사 시점을 기준으로 지난 1주일간의 심

리상태에 근거하여 우울에 대한 인식을 묻고 있으며, ‘극히 드물다=1점’, ‘가끔 있었다=2점’, ‘종종 있었다

=3점’, ‘대부분 그랬다=4점‘의 리커트 척도로 측정하고 있다. 분석에서는 측정된 점수를 0점에서 3점으로 

리코딩하여 사용하도록 하고 있으며, 2번과 7번 문항의 경우 역점처리하여 사용하도록 하고 있다. 본 연구

에서는 우울의 잠재변수를 구성하기 위하여 측정변수에 대한 항목묶음을 실시하였는데, 하위요인은 선행

연구(허만세 외, 2015)에서 제시된 4요인(우울감정, 긍정적감정, 신체행동둔화, 대인관계)으로 항목묶음을 

하여 측정변수로 모형에 투입하였다. 본 연구에 투입된 CES-D-11의 Cronbach α는 .897(12차), .893(13차), 

.884(14차), .871(15차)로 나타났다. 

2) 자아존 감

한국복지패널에서 자아존중감은 Rosenberg Self-Esteem Scale의 10문항을 활용하고 있는데, 5문항의 긍

정적 자아존중감(self-worth)과 5문항의 부정적 자아존중감(self-deprecation)으로 구분해볼 수 있다. 구체적

인 문항으로 “나는 가치있는 사람이다”, “나는 좋은 성품을 지녔다”, “다른 사람들과 같이 일을 잘 할 수 

있다”, “긍정적인 태도를 가졌다”, “대체로 나 자신에 만족한다”의 5문항은 긍정적 자아존중감으로 볼 수 

있으며, “나는 실패한 사람이라는 느낌이 든다”, “나는 자랑할 것이 별로 없다”, “내 자신을 존경할 수 있

었으면 좋겠다”, “내 자신이 쓸모없는 사람이라는 느낌이 든다”, “내가 좋지 않은 사람이라고 생각한다”의 

5문항은 부정적 자아존중감으로 볼 수 있다(권태연, 2009). 각 문항에 대해 조사 시점 현재일을 기준으로 

‘대체로 그렇지 않다=1점’, ‘보통이다=2점’, ‘대체로 그렇다=3점’, ‘항상 그렇다=4점’의 리커트 척도로 측정

하고 있다. 일반적으로 전체 점수가 높을수록 자아존중감 수준이 높다고 볼 수 있다. 본 연구에서는 자아

존중감 척도의 오류를 지적하고 있는 이자영(2009)의 연구와 지체장애인을 대상으로 수행된 최희철(2019)

의 연구의 내용을 토대로 내용타당도, 신뢰도 측면에서 문제가 되는 8번 문항(나는 내 자신을 좀 더 존경

할 수 있었으면 좋겠다)을 제외하였다. 자아존중감의 잠재변수 구성을 위하여 각 문항에 대하여 긍정적 
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자아존중감(5문항)과 부정적 자아존중감(4문항)을 합산한 값을 측정변수로 하여 연구모형에 투입하였다. 

본 연구에 투입된 자아존중감의 Cronbach α는 .811(12차), .809(13차), .853(14차), .828(15차)로 나타났다. 

4. 분석방법

본 연구에서는 장애인의 자아존중감과 우울의 인과관계를 검증하기 위하여 자기회귀교차지연모형

(ACLM)을 적용하여 자료를 분석하였다. 자기회귀교차지연모형은 한 변수의 T-1 시점 값이 T 시점 값을 

예측하는 자기회귀 효과뿐 아니라 한 변수와 다른 변수의 시간적 흐름에 따른 영향을 서로 예측하는 교차

지연 효과를 함께 추정하는 것으로 변수들간의 인과관계를 예측하는데 유용한 방법이다(김민선·고은영, 

2020, 배병렬, 2018). 

구체적으로 자기회귀교차지연모형을 통해 장애인의 자아존중감과 우울 간의 종단적 인과관계의 검증을 

위하여 연구모형에 대한 기저모형, 측정동일성 모형, 경로동일성 모형, 오차공분산동일성 모형에 대한 순

차적인 검증을 통해 최적의 모형을 선택하고, 최종 모형의 분석결과를 통해 변수들 간의 자기회귀교차지

연 효과를 검증하게 된다(조은별, 2019). 

이와 더불어 자기회귀교차지연모형 검증 결과 가장 적합한 것으로 나타난 최종 모형을 기준으로 다중

집단 분석을 통해 남녀의 성별 집단과 성인(65세 미만)과 노인(65세 이상)의 연령집단에 따른 자기회귀교

차지연 효과의 차이가 있는지를 검토하고자 각 집단별로 기저모형, 측정동일성 모형, 경로동일성 모형, 오

차공분산동일성 모형에 대한 순차적인 검증을 실시하였다. 주요 검증 모형에 대한 설명은 다음의 <표 1>

과 같이 주요 경로에 대한 제약을 통해 각각의 모형을 설정하였다. 

모형 동일화 제약 내용

자기회귀

교차지연

모형

기저모형 모형1 아무런 제약을 가하지 않은 모형

측정동일성 

모형

모형2 자아존중감 측정변수의 요인부하량을 시기별로 동일하게 제약한 모형

모형3 우울 측정변수의 요인부하량을 시기별로 동일하게 제약한 모형

경로동일성 

모형

모형4 자아존중감의 자기회귀 계수를 동일하게 제약한 모형

모형5 우울의 자기회귀 계수를 동일하게 제약한 모형

모형6 자아존중감에서 우울로 가는 교차회귀 계수를 동일하게 제약한 모형

모형7 우울에서 자아존중감로 가는 교차회귀 계수를 동일하게 제약한 모형

오차공분산동

일성 모형
모형8 각 시기별 자아존중감과 우울의 오차 공분산을 동일하게 제약한 모형

성별, 

연령대

다중집단 

모형

기저모형 모형A
자기회귀교차지연 분석의 최종 모형을 기준으로 

두 집단에 아무런 제약을 가하지 않은 모형

측정동일성 

모형

모형B 자아존중감 측정변수의 요인부하량을 집단별로 동일하게 제약한 모형

모형C 우울 측정변수의 요인부하량을 집단별로 동일하게 제약한 모형

경로동일성 

모형

모형D 자아존중감의 자기회귀 계수를 집단별로 동일하게 제약한 모형

모형E 우울의 자기회귀 계수를 집단별로 동일하게 제약한 모형

모형F 자아존중감에서 우울로 가는 교차회귀 계수를 집단별로 동일하게 제약한 모형

모형G 우울에서 자아존중감으로 가는 교차회귀 계수를 집단별로 동일하게 제약한 모형

오차공분산동

일성 모형
모형H 각 시기별 자아존중감과 우울의 오차 공분산을 집단별로 동일하게 제약한 모형

<표 1> 자아존 감과 우울의 자기회귀교차지연 모형

연구모형의 분석을 위해 결측치 처리는 FIML(full information maximum likehood)를 사용하였고, 각 

모형에 대한 적합도는 TLI와 CFI는 0.90 이상이고 RMSEA는 0.08 이하를 기준으로 평가하였다(Hu and 

Bentler, 1999; Kline, 2016). 다음으로 주요 모형들 간의 적합도 차이를 살펴보기 위하여 CFI, RMSEA 지

수를 사용하였으며, 차이 값의 비교기준으로 factor loading test에서는 ∆CFI≧-.010, ∆RMSEA≧.015, 

intercept and residual test에서는 ∆CFI≧-.010, ∆RMSEA≧.015을 사용하였다(Chen, 2007). 모든 자료의 
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분석에는 SPSS 25.0과 AMOS 25.0 프로그램을 사용하였다. 

제4  연구결과 

1. 연구 상자의 인구·사회학  특성

본 연구의 분석 대상자의 일반적 특성 및 장애관련 특성을 간략히 살펴보면, <표 2>에 제시된 바와 같

이 남성은 52.3%, 여성이 47.7%로 나타났고, 평균 연령은 67.79세(SD=13.38)로 나타났다. 학력은 초졸이 

35.8%로 가장 많았고, 고졸이 22.4%, 중졸이 16.6%, 무학이 15.4%, 대졸이상이 6.4%의 순으로 나타났다. 

장애 유형으로는 지체장애가 58.2%로 가장 높았고, 시각장애가 11.8%, 청각장애가 10.7% 등의 순으로 나

타났으며, 장애 정도에서는 심한 장애가 30.2%, 심하지 않은 장애가 65.4%로 나타났다. 

일반적 특성 명 % 장애관련 특성 명 %

성별

남성 624 52.3

장애

유형

지체장애 695 58.2

뇌병변장애 38 3.2

여성 570 47.7 시각장애 141 11.8

청각장애 128 10.7

연령 평균(세) 67.79 (SD=13.38) 언어장애 5 0.4

정신지체(지적장애) 21 1.8

학력

무학 184 15.4 정신장애 37 3.1

신장장애 40 3.4
초졸 427 35.8 심장장애 6 0.5

호흡기장애        10 0.8
중졸 198 16.6

간장애 4 0.3

고졸 267 22.4 안면장애 2 0.2

장루,요루장애 9 0.8
전문대졸 41 3.4 간질장애 6 0.5

비등록장애인

(보훈처등록장애인포함)
52 4.4대졸이상 77 6.4

장애

정도

심한장애 361 30.2

종교

유무

있음 625 52.3
심하지 않은 장애 781 65.4

비등록 장애인

(보훈처등록장애인포함)
52 4.4없음 569 47.7

<표 2> 연구 상자의 일반  특성  장애 련 특성(N=1,194)

2. 주요 변수의 상 계  각 변수의 특성

본 연구의 주요 변수인 자아존중감과 우울의 시기별 상관관계를 분석한 결과가 다음의 <표 3>에 제시

되어 있다. 자아존중감과 우울의 각 시점별 변수들 간에는 일관되게 정적인 상관관계가 통계적으로 유의

한 것으로 나타났고, 자아존중감과 우울의 각 시점별 변수들 간에는 통계적으로 유의한 부적인 상관관계

가 일관되게 나타나는 것으로 나타났다. 다음으로 각 변수의 시점별 값들의 정규성을 검토하기 위하여 왜

도(skew)와 첨도(kurtosis)를 확인한 결과, 각 시점별 자아존중감과 우울 변수에서 왜도와 첨도의 절대값 

기준인 2와 7을 넘지 않아 정규성이 충족하는 것으로 판단하였다(Kline, 2016).
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자존감

12차

자존감

13차

자존감

14차

자존감

15차

우울

12차

우울

13차

우울

14차

우울

15차

자존감 12차 1 　 　 　 　 　 　 　

자존감 13차 .531** 1 　 　 　 　 　 　

자존감 14차 .444** .472** 1 　 　 　 　 　

자존감 15차 .385** .456** .499** 1 　 　 　 　

우울 12차 -.539** -.375** -.386** -.301** 1 　 　 　

우울 13차 -.419** -.526** -.391** -.300** .513** 1 　 　

우울 14차 -.355** -.349** -.507** -.328** .441** .433** 1 　

우울 15차 -.251** -.333** -.363** -.521** .346** .389** .475** 1

사례 수 1194 1094 988 921 1194 1094 988 921

결측값 0 100 206 273 0 100 206 273

평균 28.15 28.67 28.81 28.41 5.64 5.52 5.63 5.60 

표준편차 4.13 4.04 4.52 4.34 5.77 5.59 5.72 5.48 

왜도 -0.31 -0.42 -0.24 -0.35 1.21 1.30 1.23 1.14 

첨도 -0.23 0.49 -0.17 -0.01 1.26 1.77 1.12 0.88 

**p<.01

<표 3> 주요 변수간의 상 계  주요 측정 값

다음으로 주요 변수들의 성별 및 연령집단 간 평균의 차이를 다음의 <표 4>에 제시하였다. 자아존중감 

및 우울에 대한 성별집단간 비교에서 전체 기간에서 통계적으로 유의하게 여성이 남성에 비해 자아존중감

이 낮고 우울은 높은 것으로 나타났다. 다음으로 연령집단간 주요 변수의 평균 차이를 검토한 결과, 노인

장애인 집단이 성인장애인집단에 비해 통계적으로 유의하게 자아존중감이 낮고 우울은 높은 것으로 나타

났다. 

　구분
자존감

12차

자존감

13차

자존감

14차

자존감

15차

우울

12차

우울

13차

우울

14차

우울

15차

남성 평균 28.61 28.95 29.32 28.70 4.63 4.85 4.63 4.88

여성 평균 27.65 28.36 28.24 28.07 6.73 6.28 6.76 6.43

t-test 4.076** 2.426** 3.776** 2.199* -6.345** -4.248** -5.885** -4.320**

성인 평균 28.81 29.02 29.23 28.91 4.67 4.75 4.55 4.70

노인 평균 27.80 28.48 28.58 28.13 6.15 5.94 6.22 6.11

t-test 4.048** 2.049* 2.154* 2.616** -4.260** -3.396** -4.408** -3.800

**p<.01, *p<.05

<표 4> 주요 변수들의 성별  연령집단간 평균 차이 

3. 자아존 감과 우울의 자기회귀교차지연모형 분석

장애인의 자아존중감과 우울이 시간에 따른 변화의 정도와 두 변수 간의 인과관계를 검증하기 위하여 

자기회귀교차지연 효과를 검증하였다. 분석을 위해 설정한 경쟁모형의 적합도 및 비교결과가 다음의 <표 

5>에 제시되어 있다. 분석 결과, 모든 경쟁모형에서의 적합도가 수용가능한 수준에 있는 것으로 나타났으

며, 각 경쟁모형에 대한 적합도의 비교에서 모든 모형에서 동일성 확보기준을 충족하는 것으로 나타났다. 

이에 8개의 모형 중 가장 간명하면서도 동일성 제약 수준이 높은 오차공분산동일성 모형인 모형 8을 최종 

모형으로 선택하였다. 
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model
Model fit index Model comparison

χ2 df TLI CFI RMSEA △CFI △RMSEA

기저모형 모형1 1177.586 236 .900 .921 .058 - -

측정동일성 모형
모형2 1182.018 239 .901 .921 .058 .000 .000

모형3 1210.712 248 .902 .919 .057 -.002 -.001

경로동일성 모형

모형4 1213.236 250 .903 .919 .057 .000 .000

모형5 1213.270 252 .904 .920 .057 +.001 .000

모형6 1216.314 254 .905 .919 .056 -.001 -.001

모형7 1226.250 256 .905 .919 .056 .000 .000

오차공분산동일

성 모형
모형8 1229.026 258 .905 .919 .056 .000 .000

<표 5> 자아존 감과 우울의 자기회귀교차지연 모형 검증  모형 비교

다음으로 최종 모형의 자기회귀계수와 교차회귀계수를 통해 장애인의 자아존중감과 우울의 시간의 흐

름에 따른 결과를 다음의 <표 6>에 제시하였다. 분석결과, 자기회귀효과와 관련하여 이전 시점의 자아존

중감과 우울은 각각의 이후 시점의 자아존중감과 우울에 통계적으로 유의한 정적인 영향을 미치는 것으로 

나타났다. 그리고 자아존중감과 우울의 교차지연효과와 관련하여 이전 시점의 자아존중감이 높아지면 이

후 시점의 우울이 낮아져 부적인 효과를 보이는 것으로 나타났으나, 이전 시점의 우울이 높아졌을 때 자

아존중감의 변화는 통계적으로 유의하지 않은 것으로 나타났다. 결과적으로 장애인의 자아존중감과 우울

의 교차지연 효과의 경우, 시간의 흐름에 따라 자아존중감이 우울에 영향을 미치는 취약성 모형을 지지하

는 것으로 나타났다. 

경로 β B S.E. C.R.

12차 자아존중감 → 13차 자아존중감 .780 .761 .031 24.498***

13차 자아존중감 → 14차 자아존중감 .713 .761 .031 24.498***

14차 자아존중감 → 15차 자아존중감 .740 .761 .031 24.498***

12차 우울 → 13차 우울 .437 .421 .027 15.559***

13차 우울 → 14차 우울 .413 .421 .027 15.559***

14차 우울 → 15차 우울 .438 .421 .027 15.559***

12차 자아존중감 → 13차 우울 -.212 -.034 .005 -7.215***

13차 자아존중감 → 14차 우울 -.203 -.034 .005 -7.215***

14차 자아존중감 → 15차 우울 -.225 -.034 .005 -7.215***

12차 우울 → 13차 자아존중감 .018 .107 .178 .601

13차 우울 → 14차 자아존중감 .017 .107 .178 .601

14차 우울 → 15차 자아존중감 .016 .107 .178 .601

***p<.001

<표 6> 최종 모형의 경로계수 

4. 자아존 감과 우울에 한 자기회귀교차지연모형에 한 다 집단 분석

장애인의 자아존중감과 우울의 자기회귀교차지연 효과를 분석한 최종 모형(모형 8)을 중심으로 성별집

단 및 연령대집단별 차이가 있는지를 검증하기 위하여 다중집단분석을 실시하였다. 다중집단분석을 통해 
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장애인의 성별 및 연령대에 따라 자기회귀 효과와 교차지연 효과의 차이를 살펴보고자 하였다. 다중집단

분석은 앞서 <표 1>에 제시한 바와 같이 경쟁모형을 모형 A에서 모형 H까지 구성하여 분석을 실시하였

는데, 이에 앞서 각 집단별 형태동일성이 유지되는 지에 대한 검증을 위하여 전체 집단의 최종 모형으로 

채택된 모형 8에 대해 각 집단별로 각각 모형적합도를 살펴보았다. 

1) 성별집단

다중집단분석에 앞서 남성 장애인과 여성 장애인의 집단별 분석모형의 형태동일성 분석결과를 다음의 

<표 7>에 제시하였다. 남성 장애인의 경우, TLI지수가 약간 떨어지는 것으로 나타났으나 나머지 CFI 및 

RMSEA 지수가 수용 가능한 수준으로 나타나 남성 장애인 집단을 수용 가능한 것으로 판단하였다. 그리

고 여성 장애인 집단의 적합도도 수용 가능한 수준에 있는 것으로 나타나 최종적으로 두 집단의 형태동일

성이 유지되는 것으로 판단하여 다중집단분석을 실시하였다.

집단 χ2 df TLI CFI RMSEA

남성장애인 856.025 258 .892 .907 .061

여성장애인 670.192 258 .911 .923 .053

<표 7> 성별집단에 한 형태동일성 검증 결과 

성별집단에 따라 자아존중감과 우울의 자기교차회귀지연 효과의 차이가 있는지를 검증하기 위하여 8개

의 경쟁모형에 대한 검증을 실시하였고, 주요한 결과를 다음의 <표 8>에 제시하였다. 다중집단분석에서도 

동일한 모형적합도 비교 기준을 적용하여 각 모형들을 비교한 결과, 기저모형인 모형 A에서부터 요인공

분산동일성 모형인 모형 H까지 모두 모형적합도가 유의할 정도로 나빠지지 않는 것으로 나타나 가장 간

명한 모형 H를 최종모형으로 선택되었다. 즉, 장애인의 자아존중감과 우울에 대한 자기회귀교차지연 효과

가 성별 집단에 따른 차이가 없는 것으로 볼 수 있다. 

model
Model fit index Model comparison

χ2 df TLI CFI RMSEA △CFI △RMSEA

기저모형 모형A 1526.207 516 .900 .914 .041 - -

측정동일성 모형
모형B 1528.985 517 .900 .914 .041 .000 .000

모형C 1533.911 520 .901 .914 .040 .000 -.001

경로동일성 모형

모형D 1534.176 521 .901 .914 .040 .000 .000

모형E 1534.240 522 .901 .914 .040 .000 .000

모형F 1535.595 523 .901 .914 .040 .000 .000

모형G 1538.155 524 .901 .914 .040 .000 .000

오차공분산동일

성 모형
모형H 1538.790 525 .902 .914 .040 .000 .000

<표 8>  성별집단에 한 경쟁모형 검증  모형 비교

최종 모형 H를 기준으로 성별집단에 대한 경로계수는 다음의 <표 9>에 제시되어 있다. 전체 집단의 모

형 8에서와 같이 모든 경로가 유의하였고, 자기회귀 효과에서는 모두 정적인 영향이 나타났다. 자아존중감

과 우울의 교차지연 효과에서도 전제 집단 분석과 동일하게 자아존중감이 우울에 미치는 영향은 부적인 
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효과를 보였고, 우울이 자아존중감에 미치는 영향은 통계적으로 유의하지 않았다. 이러한 결과는 장애인의 

자아존중감과 우울의 인과 관계에서 남녀집단 구분 없이 취약성 모형을 지지하는 것으로 볼 수 있다. 

경로
공통 남성 여성

B S.E. C.R. β β

12차 자아존중감 → 13차 자아존중감 .761 .031 24.647*** .778 .781

13차 자아존중감 → 14차 자아존중감 .761 .031 24.647*** .718 .706

14차 자아존중감 → 15차 자아존중감 .761 .031 24.647*** .741 .736

12차 우울 → 13차 우울 .405 .027 14.910*** .404 .430

13차 우울 → 14차 우울 .405 .027 14.910*** .415 .386

14차 우울 → 15차 우울 .405 .027 14.910*** .396 .447

12차 자아존중감 → 13차 우울 -.036 .005 -7.383*** -.223 -.208

13차 자아존중감 → 14차 우울 -.036 .005 -7.383*** -.224 -.193

14차 자아존중감 → 15차 우울 -.036 .005 -7.383*** -.232 -.230

12차 우울 → 13차 자아존중감 .121 .173 .701 .020 .023

13차 우울 → 14차 자아존중감 .121 .173 .701 .019 .020

14차 우울 → 15차 자아존중감 .121 .173 .701 .018 .020

***p<.001

<표 9> 성별집단에 한 최종 모형의 경로계수 

2) 연령집단

다음으로 65세를 기준으로 성인과 노인으로 구분한 연령집단에 대한 다중집단분석을 위하여 성인장애

인과 노인장애인의 집단별 형태동일성 분석을 실시하여 다음의 <표 10>에 제시하였다. 성인장애인과 노인

장애인의 각각의 모형 적합도가 수용가능한 수준으로 나타나 형태동일성이 유지되는 것으로 판단하였다. 

집단 χ2 df TLI CFI RMSEA

성인장애인 576.278 258 .921 .932 .055

노인장애인 867.262 258 .903 .917 .055

<표 10> 연령집단에 한 형태동일성 검증 결과 

연령집단에 따라 자아존중감과 우울의 자기회귀교차지연 효과에 차이가 있는지를 검증하기 위하여 8개

의 경쟁모형에 대한 검증결과가 다음의 <표 11>에 제시되어 있다. 다중집단분석에서 기저모형인 모형 A

에서부터 요인공분산동일성 모형인 모형 H까지 모두 모형적합도가 나빠지지 않는 것으로 나타나고 있어 

가장 간명한 모형인 모형 H를 최종모형으로 선택하였다. 이는 성인장애인과 노인장애인의 자아존중감과 

우울에 대한 자기회귀교차지연 효과에 차이가 없음을 보여주는 것이라고 할 수 있다. 
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model
Model fit index Model comparison

χ2 df IFI CFI RMSEA △CFI △RMSEA

기저모형 모형A 1443.623 516 .910 .923 .039 - -

측정동일성 모형
모형B 1443.663 517 .910 .923 .039 .000 .000

모형C 1489.922 520 .907 .919 .040 -.004 +.001

경로동일성 모형

모형D 1492.998 521 .907 .919 .040 .000 .000

모형E 1494.916 522 .907 .919 .040 .000 .000

모형F 1496.612 523 .907 .919 .040 .000 .000

모형G 1497.062 524 .907 .919 .039 .000 -.001

오차공분산동일

성 모형
모형H 1497.339 525 .907 .919 .039 .000 .000

<표 11> 연령집단에 한 경쟁모형 검증  모형 비교

마지막으로 모형 H를 기준으로 연령집단에 대한 경로계수는 다음의 <표 12>에 제시되어 있다. 전체집

단의 분석 모형인 모형 8에서와 같이 모든 경로가 유의하였고, 자아존중감과 우울의 자기회귀효과에서는 

모두 정적인 영향이 나타났다. 자아존중감과 우울의 교차지연효과에서도 전제 분석과 동일하게 자아존중

감이 우울에 미치는 영향은 부적인 효과를 보였고, 우울이 자아존중감에 미치는 영향은 정적인 효과를 보

이는 것으로 나타났다. 이러한 결과는 연령에 관계없이 장애인의 자아존중감과 우울의 인과관계는 취약성 

모형을 지지하는 것으로 볼 수 있다. 

경로
공통 성인 노인

B S.E. C.R. β β

12차 자아존중감 → 13차 자아존중감 .748 .031 24.341*** .782 .759

13차 자아존중감 → 14차 자아존중감 .748 .031 24.341*** .700 .696

14차 자아존중감 → 15차 자아존중감 .748 .031 24.341*** .722 .728

12차 우울 → 13차 우울 .417 .027 15.658*** .431 .431

13차 우울 → 14차 우울 .417 .027 15.658*** .429 .402

14차 우울 → 15차 우울 .417 .027 15.658*** .419 .441

12차 자아존중감 → 13차 우울 -.034 .005 -7.313*** -.221 -.204

13차 자아존중감 → 14차 우울 -.034 .005 -7.313*** -.218 -.194

14차 자아존중감 → 15차 우울 -.034 .005 -7.313*** -.234 -.220

12차 우울 → 13차 자아존중감 .053 .173 .303 .009 .009

13차 우울 → 14차 자아존중감 .053 .173 .303 .008 .008

14차 우울 → 15차 자아존중감 .053 .173 .303 .007 .008

***p<.001

<표 12> 연령집단에 한 최종 모형의 경로계수 
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제 5  논의  결론

본 연구는 장애인의 자아존중감과 우울의 종단적 인과관계를 검증하기 위하여 한국복지패널 12차년도

(2017년)부터 15차년도(2020년)까지의 자료를 기준으로 자기회귀교차지연모형을 적용하여 분석을 실시하였

다. 이와 더불어 남성 장애인 및 여성 장애인, 성인 장애인 및 노인 장애인으로 구분하여 다중집단 분석을 

실시함으로서 자아존중감과 우울의 관계가 성별 및 연령대에 따른 차이가 있는지를 검증하였다. 연구결과

를 정리하면 다음과 같다. 

첫째, 장애인의 자아존중감과 우울의 측정시점별 평균을 비교한 결과, 전체 집단의 경우에 자아존중감

은 28.15점에서 28.81점이고, 우울은 5.52점에서 5.64점으로 시간의 흐름에 따른 변화가 거의 일어나지 않

고 있는 것을 알 수 있고, 성별 및 연령집단에 따른 평균의 차이에서는 여성장애인 집단이 남성장애인 집

단에 비해, 그리고 노인장애인 집단이 성인장애인 집단에 비해 통계적으로 유의하게 자아존중감이 낮고 

우울은 높은 것으로 나타났다. 이러한 결과는 장애인의 자아존중감이 남성에 비해 여성이 낮다는 연은모·

최효식(2019)의 연구결과와 같으며, 40-50대에서는 자아존중감이 낮아졌다가 60대 이후에 다시 높아지는 U

자형 패턴을 보여준다는 노승현(2007)의 연구결과와는 상반되는 것이며, 우울의 경우 남성보다 여성이 더 

높다는 연구 및 성인장애인에 비해 노인장애인이 더 높다는 선행연구의 결과와 일치하는 것으로 볼 수 있

다(김예순 외, 2014; 김정석 외, 2017; 이현주·강상경, 2009; 전해숙·강상경, 2013; 조혜정·서인균, 2012). 

둘째, 장애인의 자아존중감과 우울은 각각 이후 시점의 자아존중감과 우울에 정적(+)인 방향으로 유의

한 자기회귀효과를 가지는 것으로 나타났으며, 영향력의 크기 또한, 자아존중감이 .780~.740, 우울이 

.437~.438로 나타나 초기 측정 시점의 자아존중감과 우울이 시간의 흐름에 따라 그 수준이 유지되고 있음

을 알 수 있다. 이러한 결과는 다양한 대상자들의 자아존중감과 우울의 자기회귀 효과를 검증하고 있는 

선행연구의 결과들과 일치하는 것으로 볼 수 있다(김경호, 2019; 김유현·신승현, 2019; 이형하, 2020; 정문

경, 2021; 조춘범·김동기, 2010; 최희철, 2011, 2019). 

셋째, 장애인의 자아존중감과 우울의 교차회귀효과를 통해 상호인과관계를 검증한 결과, 이전 시점의 

자아존중감(t-1)이 높아지면 이후 시점의 우울(t)이 낮아져 부적인 효과를 보이는 것으로 나타났으나, 이전 

시점의 우울(t-1)이 높아졌을 때 이후 시점의 자아존중감(t)의 변화는 통계적으로 유의하지 않은 것으로 나

타났다. 이러한 결과는 자아존중감과 우울의 관계에 관한 취약성 모형을 지지하는 것으로 청소년을 대상

으로 한 김경호(2019), Orth et al.(2008) 및 신체장애인을 대상으로 한 조혜정·서인균(2012)의 연구의 결과

와 같다고 할 수 있다. 이것은 자아존중감과 우울의 관계를 다루고 있는 연구들을 전체적으로 검토하고 

있는 Orth and Robins(2013)의 연구에서와 같이, 상처모형 혹은 상호인과성 모형보다 낮은 자아존중감이 

우울에 영향을 미친다는 취약성 모형에 관한 증거가 더욱 강함을 제시하고 있는 것과 그 맥을 같이한다고 

할 수 있다. 

넷째, 장애인의 자아존중감과 우울의 자기회귀교차지연 효과가 성별 및 연령집단에 따라 어떻게 나타나

는지에 대한 다중집단 분석결과, 남녀집단 및 연령집단 모두에서 차이가 없는 것으로 나타났다. 즉, 자아

존중감과 우울 각각의 자기회귀효과에서 성별집단 및 연령집단 모두 동일하게 이전 시점의 자아존중감과 

우울이 이후 시점의 자아존중감과 우울에 유의한 영향을 미치고 있는 것으로 나타났고, 교차지연효과에서

는 성별집단 및 연령집단 모두에서 자아존중감이 우울에 영향을 미친다는 취약성 모형을 지지하고 있음을 

보여주었다. 이러한 연구의 결과는 자아존중감와 우울의 인과관계가 성별 간 차이가 없음을 제시하는 

Orth et al.(2008)의 연구와 같은 맥락에서 이해할 수 있다. 
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이상의 연구결과를 바탕으로 장애인의 자아존중감 향상과 우울 증상의 개선을 위한 사회복지적 개입의 

측면을 논의하면 다음과 같다. 

첫째, 모든 사람의 자아존중감과 우울 수준이 같을 수는 없으며, 각 개인의 연령, 성별, 신체조건, 사회

경제적 지위 등의 다양한 요인에 따라 차이가 발생할 수 밖에 없다. 그러나 이러한 차이가 단순히 수량적 

차이가 아니라 불필요하고 피할 수 있으며 공정하지 못한 이유에 의해 발생하는 것이라면, 이는 불형평

(inequity)이며 개선이 필요한 것이라고 할 수 있다(유창민, 2017). 이러한 측면에서 장애인의 경우에는 장

애로 인한 기능 저하, 사회에서 경험하는 차별이나 낙인, 사회경제적 수준의 차이 등으로 인하여 자아존중

감이 낮아지고 우울 수준이 높아질 가능성이 높기 때문에 장애인의 자아존중감과 우울에 대한 개선을 위

한 개입이 우선적으로 이루어져야 한다고 볼 수 있다(전해숙·강상경, 2013). 이러한 측면에서 본 연구의 

결과와 같이 장애인의 자아존중감과 우울이 시간의 흐름에 따라 그 수준이 크게 변화하지 않는다는 것은 

비장애인에 비해 낮은 수준에 있는 장애인의 자아존중감와 우울에 대한 직접적인 개입이 이루어지지 않는

다면 그들의 자아존중감과 우울이 자연스럽게 개선되지 않을 수 있음을 시사한다. 이는 장애인이 우리 사

회속에서 경험하고 신체적 측면 또는 사회경제적 측면에서의 차별과 불형평을 개선하는 것과 동시에 그들

의 자아존중감과 우울의 문제를 직접적으로 해결하기 위한 개입이 동시적으로 필요하다는 것을 의미한다. 

둘째, 장애인의 자아존중감과 우울의 수준이 성별과 연령대에 따라 차이가 나타나고 있다는 것은 여성

장애인과 노인장애인이 이중적인 차별을 겪고 있을 가능성이 있음을 시사한다. 즉, 장애인은 장애로 인하

여 비장애인과 신체적, 사회적, 직업적 측면 등 다양한 영역에서 차별을 경험하게 되는데, 이러한 차별이 

장애를 가진 여성과 노인에게 더욱 가중되는 실정이 되고 있다. 이러한 이중적인 차별로 인해 더 낮은 수

준의 자아존중감과 높은 수준의 우울을 가지게 되기 때문에 장애인의 자아존중감과 우울의 문제를 개선하

기 위한 개입을 실시함 있어서 성별과 연령에 따른 고려가 필요하다고 할 수 있다. 예를 들면, 여성장애인

이 남성장애인에 비해 스스로 외부활동을 하는 것에 대한 어려움을 더 많이 느끼고 있다는 측면에서 지역

사회와 상호작용할 수 있는 기회가 줄어들고 고립될 가능성이 높기 때문에 사회적 관계망을 확대하기 위

한 노력이 더 많이 필요하다는 것이다(이성은, 2009). 뿐만 아니라, 전해숙·강상경(2013)의 연구에서 제시한 

것과 같이 일상생활기능의 경우 성인장애인보다는 고령장애인의 우울에 더 많은 영향을 미치고 있기 때문

에 일상생활기능 지원을 통한 개입은 고령장애인에게 더 큰 효과가 있을 수 있다는 것이다. 

셋째, 장애인의 자아존중감과 우울의 관계는 취약성 모형을 지지하는 것으로 나타났는데, 이는 장애인

을 대상으로 한 개입에서 자아존중감의 향상을 목표로 한 개입이 우울의 감소에도 긍정적인 영향을 줄 수 

있음을 의미한다. 특히, 자아존중감이 높은 장애인의 경우 우울 수준이 낮을 뿐 아니라 시간이 경과할수록 

우울 수준을 빠르게 낮출 수 있는 요인(조혜정·서인균, 2012)이 될 수 있기 때문에 장애인의 자아존중감에 

대한 개입을 확대할 필요가 있다는 것이다. 장애인에게 있어 자아존중감은 스스로가 가치있는 존재라는 

인식을 갖도록 해줄 뿐 아니라 장애를 더 잘 수용할 수 있도록 함으로써 장애를 극복할 수 있도록 하는 

중요한 심리적 자원이기 때문에(이상준, 안수영, 2011), 장애가 발생한 시점뿐 아니라 장애가 발생한 이후

의 재활 및 사회복귀의 과정에서도 자아존중감이 저하되지 않도록 하는 세심하고 꾸준한 노력이 필요하다

고 할 수 있다(조혜정·서인균, 2012). 

정리하면, 장애인의 자아존중감과 우울은 그들의 삶과 직접적으로 연결된 중요한 심리적 요인이 되기 

때문에 이를 개선하기 위해서는 장애인의 사회경제적 참여를 높이고 차별이 이루어지지 않도록 하는 인식

개선 및 사회적 시스템의 개선이 필요하며, 장애인 개개인이 지닌 강점을 최대한 활용하여 어려움과 갈등

을 해결하고 사회의 구성원으로서 역할을 수행할 수 있도록 하는 적극적인 개입이 이루어져야 한다고 볼 

수 있다. 
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마지막으로 본 연구의 제한점과 후속 연구를 위한 제언을 하면 다음과 같다. 첫째, 본 연구에서는 장애

인의 자아존중감과 우울의 인과관계를 4년에 걸친 자료를 통해 검토하고 있는데, 비록 장애인을 대상으로 

하지는 않았지만 30년이라는 기간을 중심으로 분석하고 있는 Steiger et al.(2015)의 연구에서와 같이 장기

간의 흐름을 반영한 분석을 시도해볼 필요가 있다. 둘째, 장애인의 삶에 영향을 미칠 수 있는 심리적 요인

이 자아존중감와 우울 외에도 다양하기 때문에, 후속 연구를 통해서 다양한 요인들의 자기회귀교차지연 

효과에 대한 검증을 통해 인과관계를 검토하는 연구가 시도될 필요가 있다. 셋째, 장애인의 어려움은 장애

의 유형과 정도, 사회경제적 지위 등 개개인이 처해있는 상황에 따라 상당히 다르게 나타날 수 있기 때문

에 이들의 자아존중감과 우울의 관계에 대한 좀 더 세분화된 집단을 중심으로 검토해볼 필요가 있다. 이

러한 점을 고려한 후속 연구를 통해 장애인의 자아존중감과 우울의 관계에 관한 좀 더 다양한 논의들이 

진행되기를 기대한다. 
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장애인에 한 돌  부담이 가족의 경제활동에 미치는 향

조상은(한경대학교), 오욱찬(한국보건사회연구원)

이 논문에서는 장애인에 대한 돌봄부담이 가족의 고용과 노동시간에 영향을 미치는지 확인하고, 돌봄부

담과 고용 여부 간 관계와 돌봄부담과 노동시간 간 관계에서 성별에 따른 차이가 있는지 확인하였다. 기

존 국외 문헌들을 통해 장애인에 대한 돌봄이 가족돌봄제공자의 고용 여부, 노동시간 등 경제활동에 부정

적인 영향을 미치는 것을 확인했으나 이러한 돌봄부담과 가족의 경제활동에 관한 국내 연구는 부족하다. 

따라서 이 연구에서는 한국복지패널 장애인 부가조사 5개 차수 자료를 활용하여 18~64세의 근로연령대 비

장애인을 대상으로 장애인에 대한 돌봄부담 정도가 경제활동에 미치는 영향을 분석하였다. 연구대상은 최

대 13,336명(남성 6,424명, 여성 6,912명)이고 5개 차수의 개인-연도 사례수로는 최대 37,419명이었다. 자료 

분석에서는 패널 회귀분석에 하이브리드 방법(hybrid method)을 적용했다. 주요 연구결과를 살펴보면, 첫

째, 장애인에 대한 돌봄부담은 남성에 비해 여성이 더 높게 나타났고, 둘째, 기술통계에서 여성은 장애인

에 대한 돌봄부담이 높은 경우 돌봄부담이 없는 경우에 비해 고용률과 연간 노동시간이 상당히 낮아 매우 

큰 악영향을 받는데, 남성의 경우에는 다소 낮을 뿐 큰 차이를 보이지 않았다. 셋째, 패널 회귀분석 결과 

남성은 장애인에 대한 돌봄부담 수준에 따라 고용과 노동시간에 영향을 받지 않는 것으로 나타난 반면, 

여성은 장애인에 대한 돌봄부담이 높은 경우 돌봄부담이 없는 경우에 비해 고용률은 6.5%포인트, 연간 노

동시간은 364.8시간 적은 것으로 나타났다. 이러한 연구결과를 바탕으로 실천적·정책적 제언을 제시하였다. 

주요용어: 장애, 가족돌봄, 돌봄부담, 경제활동, 고용, 노동시간

제1  서론

한국에서 장애인 가구원의 일차적 돌봄제공자는 대부분 같이 거주하고 있는 가족으로(76.9%), 배우자

(38.7%), 부모(20.8%), 자녀(13.3%)가 높은 비중을 차지한다(한국보건사회연구원, 2021). 미국이나 유럽 등 

서구 국가들에서도 장애 또는 건강문제 등으로 인해 특별한 욕구를 가진 아동에 대한 돌봄은 대부분 부모

가 담당하고 있고 노인이나 성인장애인의 경우도 가족에 의해 돌봄이 제공되고 있어 한국과 마찬가지로 

가족의 역할이 크다(Ciccarelli & Van Soest, 2018). 

장애인에 대한 과도한 돌봄부담은 돌봄제공자에게 다양한 역기능적인 영향을 준다. Baldwin과 

Glendinning(1981)은 중증장애인을 돌보는 돌봄제공자에 대한 역기능적인 영향을 비용(costs)으로 표현하

며 그 영향들을 크게 돌봄제공자들의 사회활동 제한과 같은 기회비용(Opportunities costs), 스트레스 수준 

증가와 같은 심리적 비용(Psychological costs), 임금의 감소 또는 추가비용 증가 등과 같은 재정적 비용

(Financial costs)으로 구분하고 있다(Hirst, 1985 재인용). 이중 장애로 인한 재정적 비용이 장애인 가구에 

가장 직접적이고 부정적인 영향을 미치는 것으로 분석한 연구들이 많았으며 세계보건기구와 세계은행이 
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2011년에 발간한 《장애에 관한 세계보고서(World report on Disability)》에서도 장애가 안녕 상태와 빈

곤과 복잡하게 얽혀 있어 그 관계성에 대한 관심이 증가하고 있다고 언급한 바 있다(World Health 

Organization & World Bank, 2011). 일반적으로 전체 인구에 비해 장애인이 있는 가구에서 빈곤은 빈번

하게 발견되는 특징을 가진다(Farrell & Krahn, 2014). 이를 장애의 재정적 효과라고 하는데 이것은 장애

가 장애인 당사자에게 또는 장애인의 비장애 파트너 또는 부모에게 임금의 손실을 초래해 전체 가구의 소

득 감소를 야기할 수도 있고, 임금의 손실 유무에 관계없이 장애로 인한 지속적인 추가비용 때문에 전체 

가구의 소득 감소로 이어질 수도 있다는 것이다(Large, 1991). 장애인 가구의 경제적 낙후는 한 가구원의 

갑작스러운 장애 발생으로 인해 가구에 제공하던 임금을 더는 제공하지 못해서 일수도 있고 가구원의 장

애 발생으로 인해 다른 가구원의 고용에 변화가 생겨서 일수도 있다. 연구들에 따르면 장애아동인 성인장

애자녀, 돌봄이 필요한 노인을 돌봐야 하는 근로자의 경우 그렇지 않은 근로자 집단에 비해 지각, 조기 퇴

근, 또는 짧거나 긴 휴직을 하는 경우가 발견되었으며 돌봄이 가능한 곳으로 이직을 하거나 조기은퇴, 심

지어 직장을 그만두는 가능성이 상대적으로 더 높다는 것이 보고되었다(Chou et al., 2014; Earle & 

Heymann; 2012; Hirst, 1985; Saunders et al., 2015; Simeu et al., 2019). 이와 같은 과정을 통해 장애인 돌

봄은 다른 비장애 가구원의 고용이나 노동시간, 고용형태나 임금수준 등에 부정적인 영향을 미치게 된다.

돌봄과 고용에 관한 연구들은 돌봄이 고용에 미치는 영향이 남녀 간에 차이가 있을 수 있음을 제시한

다. 일반적으로 여성이 장애가구원에 대한 일차적 돌봄제공자가 될 가능성이 크기 때문에 성별 간 소득수

준에는 지속적인 간극이 발생하게 된다는 것이다. Earle & Haymann(2012)의 연구에서 장애아동을 돌보는 

여성은 남성에 비해 두 배 이상의 임금손실이 발생했는데, 이는 양육책임이 여성의 임금에 부정적인 영향

을 미친다는 연구들과 맥을 같이 한다(Ejiri & Matsuzawa, 2019; Simeu & Mitra, 2019). 여성이 남성에 비

해 장애아동에게 돌봄을 제공할 확률이 일반적으로 높다는 것을 전제할 때 놀라운 결과는 아니다(Earle & 

Haymann, 2012). 비장애 아동을 가진 남성의 경제상태에 대한 연구에서는 자녀가 생겼을 때 남성의 시간

당 임금수준과 연간 근로시간은 증가하는 것으로 나타나(Lundberg & Rose, 2002), 자녀돌봄과 고용 간의 

관계는 남녀 간 차이를 보일 것으로 예측할 수 있다.

국내외 문헌을 검토한 결과, 장애인 돌봄과 가족의 경제활동에 관한 기존 연구들은 국외에서 활발하게 

진행되고 있음을 알 수 있다. 돌보는 장애인이 아동인 경우(Ejiri & Matsuzawa, 2019)와 성인인 경우

(Chou et al., 2014; Hirst, 1985)로 구분하여 진행되었다. 연구대상은 장애인을 돌보는 어머니를 대상으로 

한 경우(Chou et al., 2014; Ejiri & Matsuzawa, 2019)가 아버지를 대상으로 한 경우(Bourke-Taylor et al., 

2021)보다 많았고, 장애인이 있는 가구 전체를 대상으로 하기도 했다(Simeu & Mitra, 2019). 또한 양적 연

구로 진행한 연구가 대부분이었으나 질적 연구(Chou et al., 2014)도 있었으며 양적 연구는 국가데이터를 

활용하여 종단으로 살펴본 연구들(Saunders et al., 2015; Simeu & Mitra, 2019)도 있었고 설문조사를 활용

한 연구(Bourke-Taylor et al., 2021)도 있었다. 한편, 국내의 경우 장애인돌봄이 비장애 가구원의 고용에 

미치는 영향에 관한 연구는 찾아보기 어려웠고 장애인의 양육부담이 경제활동에 미치는 영향(이종남, 김

병년, 2011) 등 장애인 당사자를 대상으로 한 연구나 가구내 장애인 또는 요양환자의 수가 가구원의 임금

에 미치는 영향(김경희, 강은애, 2010), 발달장애인 부모의 경제적 어려움에 관한 기술적 연구(김삼섭, 

2016) 정도였다. 돌봄부담과 고용에 관한 연구는 소수일 뿐만 아니라 연구결과의 방향도 일치하지 않아 

장애가구의 총 노동공급에 대한 영향에 관한 연구가 국내에서도 시작될 필요성을 시사한다.

장애의 가구에 대한 영향은 장기적으로 볼 때 그 영향이 강할 것이라는 것은 많은 연구에서 지지되고 

있어 종단연구가 적합하다는 평가다(Meyer & Mok, 2019; Simeu & Mitra, 2019). 따라서 이 연구에서는 

한국복지패널 장애인 부가조사 5개년도 자료를 활용하여 장애인에 대한 돌봄이 비장애 가구원의 고용 여
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부와 노동시간에 미치는 영향을 종단으로 확인해보고자 하였다. 이때 장애인 가구가 경험하는 경제적 어

려움은 돌봄이 필요로 하는 가구원이 많으면 가중되는데(Farrell & Krahn, 2014), 장애인에 대한 돌봄부담

의 순효과를 추정하기 위하여 가구 내에 장애인 구성원 외에 아동, 노인, 만성질환자가 있는지 여부를 통

제하고자 했다

따라서 본 연구에서는 첫째, 연구대상을 장애인에 대한 돌봄부담이 없는 가구(장애인이 없는 가구), 돌

봄부담이 낮은 가구, 돌봄부담이 높은 가구로 구분하여 가족의 고용 여부와 노동시간에 장애 가구원에 대

한 돌봄부담이 어떻게 영향을 미치는지 확인하고, 둘째, 장애인돌봄의 가족 경제활동에 대한 영향에서 남

녀 간 차이가 있는지 확인하고자 하였다. 이러한 연구목적에 따른 연구질문은 아래와 같다.  

첫째, 장애인에 대한 돌봄부담은 가족의 고용여부에 영향을 미치는가?

둘째, 장애인에 대한 돌봄부담은 가족의 노동시간에 영향을 미치는가?

셋째, 장애인에 대한 돌봄 부담과 가족의 고용여부 간 관계는 성별에 따른 차이가 있는가?

넷째, 장애인에 대한 돌봄 부담과 가족의 노동시간 간 관계는 성별에 따른 차이가 있는가?

제2  이론  검토

1. 장애인에 한 돌 부담과 가족의 경제활동

장애인에 대한 돌봄부담이 가족의 경제활동에 부정적 영향을 미친다는 것은 대부분의 기존 연구들을 

통해 확인할 수 있었고, 가족의 경제활동은 고용 여부, 노동시간, 임금수준 등 선행연구들에서 다양하게 

조작화되어 측정되고 있었다. Ejiri와 Matsuzawa(2019)의 연구에서는 6세에서 18세 장애아동을 돌보는 어

머니들을 대상으로 그들의 고용률과 소득수준을 비장애아동의 어머니 집단과 비교하고, 취업에 영향을 미

치는 요인들을 분석하였다. 연구결과에 따르면, 비장애아동의 어머니 집단에 비해 장애아동의 어머니 집단

의 고용률이 낮았고 낮은 소득 집단에 속하는 것으로 나타났다. 이는 장애아동에 대한 어머니의 돌봄이 

그들의 고용을 방해한다는 Baldwin(1985)의 연구에서도 지지되고 있다(Hirst, 1985 재인용). 성인장애자녀

의 어머니를 대상으로 한 Hirst(1985)의 연구도 성인장애자녀를 돌보는 어머니와 전체 여성 집단을 비교하

여 분석했는데 성인장애자녀를 둔 어머니 집단이 전체 여성 집단에 비해 근로참여, 근로시간, 소득수준이 

모두 낮게 나타났다. 한편, 성인장애자녀의 장애 정도는 어머니의 고용참여율, 근로시간, 소득에 통계적으

로 유의미한 영향을 미치지 않는 것으로 보고되었다. Chou et al.(2014)에서는 지적 성인장애자녀를 가정

에서 전적으로 돌보는 미취업 어머니들을 대상으로 질적 연구를 진행했는데, 장애성인자녀를 돌보는 어머

니들의 안녕상태는 아버지들에 비해 낮으며 어머니의 고용참여도 아버지에 비해 낮다는 것을 확인했다.

장애아동이 있는 가구에서는 근로 중에 돌봄제공자로서 역할을 해야 하는 경우 지각을 하거나, 일찍 퇴

근하는 경우가 많이 보고되었고 짧거나 긴 휴직을 하는 경우가 보고되었다(National Alliance for 

Caregiving and American Association of Retired People 2009; Earle & Heymann, 2012 재인용). 뿐만 아

니라 장애아동에 대한 돌봄으로 인해 근로시간을 줄이기도 하고 직장을 그만두거나 돌봄이 가능한 직장으

로 옮기는 경우도 빈번히 일어나고, 이러한 상황은 성인장애자녀를 돌보는 가구나 만성질환 또는 장애로 

노인을 돌보는 가구에서도 예외는 아니다(Chou et al., 2014; Earle & Heymann; 2012; Hirst, 1985; 

Saunders et al., 2015; Simeu et al., 2019).

  장애유형과 장애정도에 따라 집단비교를 한 연구도 있었는데, Saunders et al.(2015)의 연구에서는 연

구집단을 자폐 스펙트럼 장애만 있는 장애자녀를 돌보는 돌봄제공자, 지적장애만 있는 장애자녀를 돌보는 
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돌봄제공자, 두 장애가 모두 있는 장애자녀를 돌보는 돌봄제공자를 구분하여 돌봄제공자의 취업여부, 근로

시간과의 관계를 비교 분석했다. 연구결과를 보면, 두 장애를 동반하고 있는 장애자녀의 돌봄제공자 중 

52%가 재정적 어려움을 경험했고 51%가 자녀를 돌보기 위해 일을 그만뒀다. 또한 자폐 스펙트럼 장애만 

있는 장애자녀의 돌봄제공자에 비해, 자폐 스펙트럼 장애와 지적장애를 모두 동반한 장애자녀의 돌봄제공

자는 재정적 어려움 수준도 더 높게 나타났으며 근로시간을 줄일 가능성이 크고 일을 그만둘 가능성도 더 

컸다. 또한 자폐 스펙트럼 장애만 있는 장애자녀의 돌봄제공자 집단과 지적장애만 가진 장애자녀의 돌봄

제공자 집단 간에는 차이를 보이지 않아 중복장애가 단일 장애보다 돌봄부담이 큼을 알 수 있다(Saunders 

et al., 2015).

  국외 문헌 중에는 장애인에 대한 돌봄부담의 경제적 영향을 측정하기 위해 가족돌봄제공자의 고용 

여부나 노동시간 외에도 장애인 가구의 근로소득이나 자산, 의료지출의 증가나 비의료 영역의 지출 감소 

등의 간접적인 변수들로 살펴본 연구들도 있었다. Indonesian Family Life Survey(IFLS) 국가데이터를 활

용하여 3개년 종단연구 진행한 Simeu와 Mitra(2019)의 연구에서는 장애를 기본적 일상생활수행능력

(Activities of Daily Living: ADL)으로 정의하고 ADL 수준이 낮은 가구원이 있는 가구 전체를 대상으로 

장애인 가구원이 가구의 경제적 수준에 미치는 영향을 확인하였다. 연구결과, 장애가구원의 장애는 가구의 

근로소득과 자산을 유의미하게 감소시키고 비장애 가구원들의 의료지출 외 음식, 교육, 기타 비음식 영역

에서의 지출을 유의미하게 감소시키는 것으로 나타나 상당한 부정적 영향이 확인되었다.

  이처럼 가구원 내 돌봄이 필요한 장애인이 있을 때 그 돌봄은 가족의 경제활동에 유의미한 부정적 

영향을 미치고 있음을 알 수 있다. 한편, 국내에서는 장애돌봄부담과 가족의 경제활동에 관한 직접적인 연

구들은 없었고 가구내 장애인 또는 요양환자의 수가 가족돌봄제공자의 임금에 영향을 미치는지 살펴본 김

경희, 강은애(2010)의 연구가 있었는데 연구결과는 통계적으로 유의지하지 않아 돌봄대상의 수는 가구원의 

임금수준과 관계가 없는 것으로 나타났다. 그리고 장애자녀를 둔 어머니의 경제활동에 영향을 미치는 요

인을 분석한 박창제, 조남이(2004)의 연구에서는 장애자녀의 연령이 높을수록 어머니의 취업 확률이 높고, 

장애등급이 높을수록 경제활동 악화 확률이 높다는 결과가 제시되었다. 하지만 이 연구는 장애인을 자녀

로 둔 어머니로 분석대상이 제한되어 장애인에 대한 돌봄부담의 영향을 파악할 수 없었고, 표본의 대표성

에 한계가 있고 단순 상관관계를 보는 것에 그쳤다는 한계가 있다. 그리고 김삼섭(2016)의 연구에서는 발

달장애인 부모가 겪는 어려움 중 가장 큰 것이 소득활동 또는 경제활동 유지(31.6%)인 것으로 나타났으나 

기술적 연구라는 한계를 가진다. 이처럼 장애인에 대한 돌봄부담과 가족의 경제활동을 주제로 한 국내 연

구는 유사한 주제 몇 건을 제외하고는 없는 것으로 나타나 국외 연구에 비해 미흡함을 알 수 있다.

2. 요돌  가구원에 한 돌 부담과 가족의 경제활동

  가구에는 장애 가구원뿐 아니라 도움이 요구되는 아동과 노인, 장애 외 건강문제가 있는 가구원이 있

을 수 있다. 아동돌봄 자체는 부모의 고용상태에 영향을 미치는데, 가구 내 아동의 존재는 임금에 직접적

으로 부정적인 영향을 미쳤으며(Korenman & Neumark, 1992) 아동이 있는 부부의 노동시간을 관찰한 결

과 한 부모의 노동시간 증가는 상대 배우자의 노동시간 감소로 이어지는 것이 자주 관찰되는 것으로 나타

나(Lundberg, 1988; Lundberg & Rose, 2002) 경제활동과 아동돌봄 간에 양립이 어려움이 확인되었다

(Mullan, 2018). 이때 가구원 중에 만성질환 등 건강문제를 가진 경우가 있으면 가족의 경제상태에 심각한 

영향을 가중시킨다. 물론 아동의 건강상태와 가구 소득 간에는 분명한 상관관계가 있지만 그 방향이 인과

적이라는 것에 대해서는 모호하다는 주장도 있다(Mullan, 2018). 하지만 건강에 문제가 있는 아동 돌봄은 
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부모나 형제에 의해 부분적으로 또는 전적으로 제공되기 때문에 아동돌봄은 가족소득에 중요한 역할을 하

게 된다(Mullan, 2018). 따라서 가족의 고용참여에 관해 논할 때 만성질환을 가진 가구원에 대한 돌봄부담

은 고려할 필요가 있다. Earle과 Hayman(2000)은 저소득층 여성을 대상으로 15개년 종단연구를 진행했는

데, 가구 내 건강문제를 가진 아동의 돌봄은 저소득층 여성의 고용유지에 유의미한 부정적 영향을 미치는 

것을 확인했다(Earle & Hayman, 2012 재인용).

  한국에서 일반적으로 노인의 돌봄은 대부분 가족 내 여성에 의해 행해진다. 따라서 가구 내 여성 돌

봄제공자의 장기간의 돌봄제공은 그들의 경제활동 기회를 가로막아 노년기 빈곤으로 귀결되는 불이익

(penalty)으로 작용하게 된다(공선희, 2013). 최근 통계에 따르면, 신체기능 저하로 돌봄을 받는 노인 중 

74.5%는 동거가족원, 39.3%는 비동거 가족원으로부터 돌봄을 받고 있었으며(중복응답), 가사, 외출, 식사준

비, 신체기능유지 등 일상생활의 대부분 영역에서 배우자로부터 가장 많은 돌봄을 받았고 그 다음은 딸로 

나타났다(보건복지부, 한국보건사회연구원, 2020). 연령이 증가함에 따라 신체기능 저하뿐 아니라 복합 만

성질환 유병률도 높아지고 있어(보건복지부, 한국보건사회연구원, 2020) 가족의 돌봄부담은 더 증가할 것

으로 예측할 수 있다. 노인돌봄은 가족에 의한 비공식 지지원에 의해 제공되는 경우가 많은데, 대부분의 

기존 연구들을 통해 노인부양부담이 가족돌봄제공자의 경제활동에 부정적인 영향을 미친다는 결과를 확인

할 수 있었다. 즉, 고용을 중단하게 하거나 노동시간을 감소시키고 임금수준을 낮췄다(Carmichael et al., 

2010; Crespo & Mitra, 2014, Nguyen & Connelly, 2014). 하지만 일부 연구에서는 고용 여부에는 영향을 

미치나 노동시간이나 임금에는 영향을 미치지 않아 지속적인 검증은 요구된다(Lilly et al., 2010; Van 

Houtven et al., 2013). 성별을 비교한 연구도 있었는데, Ciccarelli와 Van Soest(2018)의 연구에서는 15개 

유럽 국가의 50~70세 중고령자를 대상으로 가족 내 노인에 대한 돌봄이 가족돌봄제공자의 고용상태와 노

동시간에 영향을 미치는지 살펴본 결과, 유의미한 영향을 미치고 있었고 그 영향은 여성에게서 특히 강하

게 나타났다.

제3  연구 방법

1. 분석 자료

  이 연구에서는 장애인에 대한 돌봄부담이 경제활동에 미치는 영향을 분석하기 위하여 한국복지패널 

자료를 사용한다. 한국복지패널은 경제활동 상태는 물론 경제활동 상태에 영향을 주는 다양한 배경 요인

을 측정하고 있고, 장애와 관련된 변수도 풍부하게 제공하고 있어 이 연구에 적합하다. 특히 3년마다 장애

인 부가조사를 실시하고 있는데, 여기서 장애인에 대한 돌봄부담을 측정할 수 있는 변수를 사용할 수 있

다. 따라서 이 연구에서는 장애인 부가조사가 실시된 한국복지패널 3차, 6차, 9차, 12차, 15차의 5개 차수 

자료를 사용한다. 조사 기준연도로는 2007년, 2010년, 2013년, 2016년, 2019년에 해당한다.

  분석대상은 18~64세의 근로연령대 비장애인으로 한정하였다. 아직 학령기인 18세 미만의 경우 경제활

동이 크게 의미가 없다고 판단하였고, 은퇴기의 65세 이상 노인은 근로연령층과 고용 구조가 상당히 다르

기 때문에 분석에서 제외하였다. 따라서 이 연구에서는 18~64세 근로연령대 비장애인을 대상으로 장애인

에 대한 돌봄부담 정도가 경제활동에 미치는 영향을 분석하며, 그 대상은 최대 13,336명(남성 6,424명, 여

성 6,912명), 5개 차수의 개인-연도 사례수로는 최대 37,419명이 된다.
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2. 변수의 정의

  이 연구의 종속변수는 노동공급을 대표하는 변수로 고용과 노동시간으로 설정한다. 고용은 경제활동 

참여 상태로 측정하며, 실업자와 비경제활동인구를 미취업으로, 나머지를 취업 상태로 구분하였다. 그런데 

고용 여부만으로는 장애인에 대한 돌봄부담이 경제활동에 미치는 영향을 제대로 파악하기 어려울 수 있

다. 장애인에 대한 돌봄부담으로 인해 경제활동을 포기하는 경우도 있겠지만, 경제활동 상태는 유지한 채 

노동시간을 줄일 수도 있기 때문이다. 따라서 연간 노동시간을 두 번째 종속변수로 설정하였다. 한국복지

패널에서 노동시간은 취업자의 연간 근로시간으로 측정하는데, 미취업자는 0시간의 값을 부여하였다.

  독립변수는 장애인에 대한 돌봄부담이다. 우선 가구 내에 장애인이 없을 경우에는 장애인에 대한 돌

봄부담이 없고, 가구 내에 장애인이 있을 경우에는 장애인에 대한 돌봄부담이 있는 것으로 정의하였다. 하

지만 가구 내에 존재하는 장애인의 특성에 따라 비장애인 가구원의 돌봄부담에는 상당한 차이가 있을 수 

있다. 따라서 장애인의 특성에 따라 돌봄 필요가 낮은 상태와 높은 상태로 구분하였다.

  돌봄 필요의 정도는 장애인 부가조사에서 제공하는 두 가지 기준을 사용하여 측정하였다. 첫째는 장

애인이 일상생활에서 타인의 도움이 필요한 정도를 측정하는 문항을 사용하였는데, 여기서 대부분 혹은 

거의 모든 일에 남의 도움이 필요할 경우를 돌봄 필요가 높은 경우, 그렇지 않은 경우는 돌봄 필요가 낮

은 경우로 구분하였다. 둘째는 기본적 일상생활 수행능력(Activities of Daily Living: ADL) 척도이다. 한국

복지패널 장애인 부가조사에서 12개 항목으로 제시된 한국형 기본적 일상생활 수행능력 척도(K-ADL)는 

12개 항목의 값을 모두 합하여 12~36점의 범위를 가지는데, 17점 이상인 경우를 중증으로 범주화할 수 있

다(한국보건사회연구원, 서울대학교 사회복지연구소, 2021). 이러한 기준을 따라 K-ADL 점수가 17점 이상

인 경우를 돌봄 필요가 높은 경우, 17점 미만인 경우를 돌봄 필요가 낮은 경우로 구분하였다. 최종적으로

는 일상생활에서의 타인 도움 정도가 높은 경우와 ADL 중증의 두 가지 기준에 하나라도 해당하는 경우

를 돌봄 필요가 높은 경우, 두 가지 기준 모두 해당하지 않을 경우는 돌봄 필요가 낮은 경우로 장애인을 

구분하였다. 또한 가구 내 장애인 중 한 명이라도 돌봄 필요가 높은 상태인 경우 분석 대상인 비장애인 

가구원의 돌봄부담이 높은 것으로, 가구 내 장애인 모두의 돌봄 필요가 낮은 경우 비장애인 가구원의 돌

봄부담이 낮은 것으로 정의하였다.1)

<표 1> 변수의 정의

1) 한국복지패널 장애인 부가조사에서 일상생활에서의 타인 도움 필요 정도와 ADL 외에도 장애인의 돌봄 필요를 측정할 수 있

는 다른 변수를 고려할 수 있는데, 장애 정도(혹은 장애등급)와 수단적 일상생활 수행능력(Instrumental Activities of Daily 

Living: IADL)이 대표적이다. 하지만 장애 정도는 의학적 기준이라 실질적인 돌봄 필요도와 관련성이 높지 않으며, IADL은 지역

사회 생활능력에 초점을 두고 있어 가정 내 돌봄부담을 측정하기에 적합한 것은 아니라 볼 수 있다.

변수명 형태 측정 비고

종속변수
고용 범주형 미취업(ref.), 취업 실업 및 비경제활동상태는 미취업, 나머지는 취업

노동시간 연속형 연간 노동시간 미취업자의 노동시간은 0

독립변수 장애인 돌봄부담 범주형 없음(ref.), 낮음, 높음

없음: 가구 내 장애인이 없는 경우, 낮음: 가구 내 장애인 

모두 대부분 타인의 도움이 필요하지 않고 ADL 경증인 

경우, 높음: 가구 내 장애인 중 대부분 타인의 도움이 

필요하거나 ADL 중증인 사람이 있는 경우

통제변수

연령 연속형 만나이

연령제곱 연속형 만나이*만나이

결혼상태 범주형
유배우(ref.), 미혼, 

사별‧이혼‧별거

가구원수 연속형 가구원 수



조상은·오욱찬/ 장애인에 대한 돌봄 부담이 가족의 경제활동에 미치는 영향  121

  통제변수로는 고용과 같은 경제활동 상태가 종속변수일 때 일반적으로 사용하는 인구학적 특성, 가구 

특성, 인적자본 특성 등을 고려하였다. 우선 인구학적 특성으로 연령을 고려하였는데, 연령에 따른 경제활

동 상태의 일반적인 변화를 고려하여 2차 함수 형태로 포함하였다. 대표적인 인구학적 특성인 성별은 이 

연구가 남성과 여성을 분리하여 분석하기 때문에 모형에는 포함하지 않는다. 다음으로 가구 특성으로는 

결혼상태, 가구원 수, 가구소득을 포함하였다. 일반적으로 배우자가 있고 가구원 수가 많으면 부양 책임으

로 인해 경제활동에 정적인 영향을 줄 수 있으나, 반대로 배우자와 타 가구원이 경제활동을 할 경우 본인

의 경제활동에 부적인 영향을 줄 수도 있다. 가구소득의 경우 단순히 가구의 전체 소득 수준보다는 타 가

구원의 소득에 따라 본인의 경제활동이 영향을 받을 수 있다는 전제 하에, 본인의 근로소득을 제외한 가

구소득을 사용하였다. 따라서 가구 가처분소득에서 개인의 근로소득을 제외한 후 가구 규모에 따라 균등

화(제곱근)한 후 자연로그값으로 전환하여 사용하였다.2) 인적자본 특성으로는 교육수준과 건강상태를 포

함하였다. 교육수준의 경우 졸업 기준의 최종학력을 사용하였고, 중졸 이하, 고졸, 전문대졸, 대졸 이상으

로 구분하였다. 건강상태는 1~5로 측정된 주관적 건강인식을 사용하였으며 값이 높을수록 건강하다고 인

식하는 것이다.

  이 연구에서는 일반적으로 경제활동에 영향을 미치는 요인으로 고려되는 인구학적 특성, 가구 특성, 

인적자본 특성 외에 돌봄부담을 추가로 고려하였다. 이 연구는 장애인에 대한 돌봄부담에 주목하고 있는

데, 해당 장애인이 아동, 노인, 만성질환자 등 돌봄이 필요한 다른 특성을 공유하고 있다면 분석 결과를 

순수하게 장애의 영향이라 해석하기 어렵다. 따라서 장애 이외의 요인으로 인한 돌봄부담의 영향을 통제

할 필요가 있으며, 대표적으로 아동, 노인, 만성질환자에 대한 돌봄부담을 고려하였다. 다만 일반적으로 아

동은 18세 미만, 노인은 65세 이상, 만성질환자는 3개월 이상 지속되는 경우로 측정하는데, 경제활동에 영

향을 미칠 정도의 높은 돌봄부담을 측정하기 위해 아동은 12세 이하, 노인은 75세 이상, 만성질환은 6개월 

이상 지속되는 경우로 하여 보다 엄격한 기준을 적용하였다. 이때 가구 내에 장애인을 제외한 아동, 노인, 

만성질환자가 있는 경우를 측정하고, 만성질환자는 추가로 본인이 아닌 경우로 측정하였다.

2) 가구 규모에 따른 균등화를 하기 전에 가구소득(가처분소득-개인근로소득)은 0 미만을 0으로 전환한 후 모든 사례의 소득에 

0.1을 더함으로써, 자연로그값으로 전환할 때 누락되는 사례가 없도록 하였다.

변수명 형태 측정 비고

가구소득 연속형 로그가구소득
본인의 근로소득을 제외한 가구 가처분소득을 가구 

규모에 따라 균등화(제곱근)하여 자연로그 전환

교육수준 범주형
중졸 이하(ref.), 고졸, 

전문대졸, 대졸 이상
졸업 기준 최종학력

건강상태 연속형 1~5 주관적 건강 인식(높을수록 건강하다고 인식)

아동가구 범주형 비해당(ref.), 해당 가구 내 12세 이하 아동(장애인 제외)이 있는지 여부

노인가구 범주형 비해당(ref.), 해당 가구 내 75세 이상 노인(장애인 제외)이 있는지 여부

만성질환자가구 범주형 비해당(ref.), 해당 가구 내 만성질환자(본인 및 장애인 제외)가 있는지 여부

거주지역 범주형
대도시(ref.), 중소도시, 

농어촌

대도시: 서울, 광역시, 중소도시: 시, 농어촌: 군, 

도농복합군

연도 범주형
2007(ref.), 2010, 2013, 

2016, 2019
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3. 분석 방법

  장애인에 대한 돌봄부담이 경제활동에 미치는 영향을 분석하기 위하여 이 연구에서는 패널 회귀분석

에 하이브리드 방법(hybrid method)을 적용한다. 하이브리드 방법은 패널 자료에서 개체 내 상관의 문제

가 있을 때 확률효과 모형(Random-Effects Model), 일반화추정방정식(Generalized Estimating Equations: 

GEE) 등 종단분석 방법을 사용하면서 시변 변수를 개인 내 변량(within variation)과 개인 간 변량

(between variation)으로 분해하여 추정하는 것이다(Allison, 2005; Neuhaus & Kalbfleisch, 1998). 이로 인

해 Between-Within(BW) Method라고도 불린다. 이때 개인 내 변량 추정치는 고정효과(Fixed-Effects) 추정

치와 동일하기 때문에 시간에 따라 변하지 않는 개인의 미관측 요인으로 인한 편의(bias)에서 자유롭다. 

하이브리드 방법은 고정효과 추정치를 산출함과 동시에 시변 변수와 시불변 변수의 추정치를 동시에 산출

할 수 있고, 고정효과 추정치를 산출할 수 없는 다양한 비선형 모형에 적용할 수 있다는 장점을 가진다

(Allison, 2005).

  추정 방법은 다음과 같다. 식(1)에서  는 시변 변수, 는 시불변 변수, 는 시불변의 미관측 요인

인데, 시변 변수를 개인 내 변량( 
)과 개인 간 변량()으로 구분하여 각각 모형에 포함한 것이다. 

따라서  가 종속변수에 미치는 영향은 개인 내 변화로 인한 영향(


)과 개인 간 차이로 인한 영향(


)

으로 분리된다. 이때 식(1)을 식(2)의 형태로 변환할 수 있다. 식(2)는  를 그대로 둔 채 개인 간 변량만

을 추가한 것인데,  에 대한 추정치는 

가 되며, 개인 간 변량 추정치는 개인 내 효과와 개인 간 효과

의 차이(




)가 된다. 따라서 식(2)에서는 





이 0인지에 대한 가설 검정 결과가 바로 확인되며, 

만약 




이라면 고정효과 추정치를 산출할 필요 없이 확률효과 추정치를 채택할 수 있다. 이 연

구에서는 확률효과 모형 혹은 일반화추정방정식 모형을 기본으로 하되, 식(1)에 따른 하이브리드 방법을 

적용한 결과를 함께 제시한다.

  

 





 (1)

  

 







 (2)

  추정 방법은 종속변수의 형태에 적합한 방법을 선택하였다. 이분 변수인 고용의 경우 일반화추정방정

식(GEE)을 사용하였고, 종속변수를 이항(binomial) 분포로, 연결함수는 로짓(Logit)으로 설정하였다. 노동시

간의 경우 미취업자가 0의 값을 가지는데, 이러한 절단 자료(censored data)에 적용할 수 있는 패널 확률

효과 토빗(Tobit) 추정을 적용하였다. 패널 회귀분석에 가중치는 적용하지 않았으나 기술통계를 제시할 때

에는 횡단가중치를 적용하였다.3)

3) 일반화추정방정식(GEE)에는 표집가중치(sampling weight)의 적용이 가능하지만 패널 확률효과 토빗(Tobit)에는 표집가중치 적

용이 불가능하다. 따라서 분석의 일관성을 위하여 일반화추정방정식(GEE)에도 가중치를 적용하지 않았다.



조상은·오욱찬/ 장애인에 대한 돌봄 부담이 가족의 경제활동에 미치는 영향  123

제5  연구 결과

1. 기술통계

  우선 장애인에 대한 돌봄부담 상태의 분포를 살펴보았다(<표 2>). 18~64세 비장애인 중 가구 내에 장

애인이 없어 장애인에 대한 돌봄부담이 없는 사람은 전체의 93.22%였으며, 나머지 6.78%는 가구 내 장애

인이 있어 돌봄부담이 있는 사람으로 확인된다. 가구 내 장애인이 일상생활에서 대부분 타인의 도움이 필

요한지를 기준으로 할 경우 돌봄부담이 높은 비장애인의 비중은 0.83%로 나타나며, ADL 중증을 기준으로 

할 경우 0.70%가 장애인에 대한 돌봄부담이 높은 것으로 나타난다. 타인 도움과 ADL 기준 중 하나라도 

충족하는 경우를 기준으로 하면 전체 18~64세 비장애인 중 0.92%가 돌봄부담 높음, 5.87%는 돌봄부담 낮

음으로 구분된다.

<표 2> 장애인에 한 돌 부담 상태의 분포
(단위: 명, %)

  이러한 장애인에 대한 돌봄부담 정도에 따라 고용률과 노동시간이 어떻게 다른지 확인해보았다. 다음 

<표 3>을 보면 장애인 돌봄부담의 수준에 관계없이 장애인 돌봄부담이 있을 경우 돌봄부담이 없을 경우

에 비해 고용률이 낮고 노동시간이 짧은 것을 확인할 수 있다. 그런데 이러한 경향에서 남성과 여성의 차

이가 두드러진다.

구분
돌봄부담

없음

돌봄부담

낮음

돌봄부담

높음
전체

타인 도움 기준

사례수

(비가중)

남성 16,360 1,053 151 17,564

여성 18,213 1,432 210 19,855

전체 34,573 2,485 361 37,419

비율

(가중)

남성 93.51 5.71 0.78 100.00

여성 92.92 6.20 0.88 100.00

전체 93.22 5.95 0.83 100.00

ADL 기준

사례수

(비가중)

남성 16,360 1,087 117 17,564

여성 18,213 1,459 183 19,855

전체 34,573 2,546 300 37,419

비율

(가중)

남성 93.51 5.90 0.60 100.00

여성 92.92 6.28 0.80 100.00

전체 93.22 6.09 0.70 100.00

타인 도움

+ ADL 기준

사례수

(비가중)

남성 16,360 1,043 161 17,564

여성 18,213 1,407 235 19,855

전체 34,573 2,450 396 37,419

비율

(가중)

남성 93.51 5.66 0.83 100.00

여성 92.92 6.07 1.00 100.00

전체 93.22 5.87 0.92 100.00

  주: 고용 모형 분석에 포함되는 사례로 한정(listwise deletion)하여 분석함. ‘돌봄부담 없음’은 비장애인가구에 속한 비장애인

을 의미함. 횡단가중치를 적용함.

자료: 한국복지패널 3, 6, 9, 12, 15차 원자료 분석.
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<표 3> 장애인 돌 부담 상태에 따른 고용률  노동시간 차이
(단위: %, 시간/연)

  여성의 경우 장애인에 대한 돌봄부담이 낮을 경우 돌봄부담이 없을 경우와 비교하여 고용률과 노동

시간이 짧긴 하지만 큰 차이는 아니다. 고용률은 0.39%포인트 낮고, 연간 노동시간은 27.3시간 적은 정도

이다. 그런데 장애인에 대한 돌봄부담이 높은 경우에는 돌봄부담이 없을 경우에 비해 고용률은 8.43%포인

트 낮고, 연간 노동시간은 372.7시간 적다. 이는 매우 큰 차이이다. 하지만 남성의 경우에는 이와는 반대의 

경향이 확인된다. 남성은 장애인에 대한 돌봄부담이 높은 경우 돌봄부담이 없을 경우와 비교하여 고용률

은 2.12%포인트 낮고, 연간 노동시간은 8.3시간 적어, 작은 차이를 보인다. 그런데 오히려 돌봄부담이 낮

은 경우 돌봄부담이 없는 경우에 비해 고용률은 13.92% 낮고 노동시간은 426.5시간 짧아 큰 차이를 보인

다.

  여성의 경우 장애인에 대한 높은 수준의 돌봄부담이 경제활동에 상당히 악영향을 미친다고 추론할 

수 있는 결과인데, 같은 상황에서 남성의 경제활동에 큰 차이가 없는 것은 장애인에 대한 돌봄을 여성이 

주로 부담하는 경향이 있기 때문인 것으로 판단된다. 다만 남성의 경우 장애인에 대한 돌봄부담이 낮은 

경우 돌봄부담이 없을 때에 비해 왜 경제활동이 크게 저하되는지 기술통계 결과만으로 해석하기는 어렵

다.

  분석대상의 일반적 특성을 통제변수의 분포로 살펴보았다(<표 4>). 분석대상의 평균 연령은 40.1세이

며, 유배우자가 62.1%를 차지한다. 가구원 수는 평균 3.4명이며, 본인의 근로소득을 제외한 가구 가처분소

득을 균등화하면 평균 1,948.0만 원으로 나타난다. 여성의 가구소득이 남성에 비해 상당히 높아 약 1천만 

원의 차이가 난다. 교육수준을 보면 중졸 이하가 14.4%, 고졸이 43.8%, 전문대졸이 13.1%, 대졸 이상이 

28.7%로 나타난다. 여성은 남성에 비해 중졸 이하 비중이 높고 대졸 이상 비중이 낮다. 1~5로 측정한 주

관적 건강인식은 평균 3.9로 나타났다. 장애인 외에 돌봄부담을 통제하기 위해 아동(12세 이하), 노인(75세 

이상), 만성질환자(6개월 이상 지속) 가구 여부를 측정하였는데, 아동가구는 28.8%, 노인가구는 5.4%, 만성

질환자 가구는 39.9%로 나타났다. 마지막으로 거주지역은 대도시가 45.4%, 중소도시가 47.1%, 농어촌이 

7.5%로 나타난다.

구분
돌봄부담 없음

(A)

돌봄부담 낮음

(B)

차이

(B-A)

돌봄부담 높음

(C)

차이

(C-A)

고용률

남성 79.97 66.05 -13.92 77.85 -2.12

여성 58.63 58.23 -0.39 50.19 -8.43

전체 69.35 62.01 -7.34 62.72 -6.63

노동시간

남성 1,882.8 1,456.3 -426.5 1,874.5 -8.3

여성 1,174.2 1,146.9 -27.3 801.5 -372.7

전체 1,530.0 1,296.3 -233.7 1,287.4 -242.6

  주: 고용 모형, 노동시간 모형 분석 각각에 포함되는 사례로 한정(listwise deletion)하여 분석함. ‘돌봄부담 없음’은 비장애인가

구에 속한 비장애인을 의미함. 횡단가중치를 적용함.

자료: 한국복지패널 3, 6, 9, 12, 15차 원자료 분석.
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<표 4> 분석 표본의 특성
(단위: 세, %, 명, 만원)

구분 남성 여성 전체

연령 40.0 40.2 40.1

결혼상태

유배우 60.0 64.1 62.1

미혼 35.3 27.0 31.2

사별‧이혼‧별거 4.7 8.8 6.8

가구원수 3.4 3.4 3.4

균등화 가구소득 1,435.8 2,463.6 1,948.9

교육수준

중졸 이하 11.5 17.3 14.4

고졸 44.4 43.2 43.8

전문대졸 12.1 14.2 13.1

대졸 이상 32.1 25.3 28.7

건강상태 4.0 3.9 3.9

아동가구 비율 28.3 29.3 28.8

노인가구 비율 6.1 4.7 5.4

만성질환자가구 비율 39.9 39.9 39.9

거주지역

대도시 44.4 46.4 45.4

중소도시 47.7 46.5 47.1

농어촌 7.9 7.0 7.5

  주: 고용 모형 분석에 포함되는 사례로 한정(listwise deletion)하여 분석함. 횡단가중치를 적용함.

자료: 한국복지패널 3, 6, 9, 12, 15차 원자료 분석.

2. 패  회귀분석 결과

  먼저 고용 여부를 종속변수로 하여 일반화추정방정식(GEE)을 추정한 결과를 제시하였다(<표 5>). 우

선 남성의 분석 결과를 보면 장애인 돌봄부담이 낮은 경우는 돌봄부담이 없는 경우에 비해 고용 승산

(odds)이 96.2%, 돌봄부담이 높은 경우는 없는 경우에 비해 고용 승산이 70.7%로 더 낮게 나타났으나 통

계적으로 유의미한 차이는 아니다. 이는 기술통계에서 확인되었던 결과와는 상당히 다른데, 고용에 영향을 

미치는 다른 영향을 충분히 통제한 결과로 보인다. 남성에 대한 분석에서 하이브리드 방법에 따라 장애인

에 대한 돌봄부담을 개인 내 변량(W)과 개인 간 변량(B)으로 구분할 경우에도 통계적으로 유의미한 영향

은 나타나지 않았다. 나머지 통제변수의 결과를 보면, 연령은 예상한대로 고용 확률과 2차 함수의 관계를 

보였으며, 유배우에 비해 미혼이나 사별‧이혼‧별거인 경우 고용 확률이 낮고, 가구소득은 고용에 부적인 

영향을 미치며, 중졸 이하의 저학력과 노인 돌봄부담이 고용 확률을 낮추는 등 대체로 예상되는 결과가 

확인된다.

  고용에 대한 여성의 분석 결과를 보면 장애인 돌봄부담이 낮은 경우에는 돌봄부담이 없는 경우와 고

용 확률에 통계적으로 유의미한 차이가 없는데, 돌봄부담이 높은 경우에는 돌봄부담이 없는 경우에 비해 

고용될 승산이 73.7% 수준으로 통계적으로 유의미하게 낮다. 이를 하이브리드 방법으로 개인 내 효과(W)

와 개인 간 효과(B)로 분리해 보았다. 돌봄부담 낮음 상태의 영향은 개인 내 효과와 개인 간 효과 모두 유

의미하지 않았다. 그런데 돌봄부담 높은 상태의 영향은 개인 내 효과는 유의미하지 않고, 개인 간 효과만 

통계적으로 유의미한 결과를 보인다. 즉 장애인에 대한 돌봄부담이 높은 개인이 돌봄부담이 없는 개인에 
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비해 고용될 승산이 53.4% 낮다는 의미이다. 추가적으로 통제변수의 결과에서 여성은 아동에 대한 돌봄부

담의 영향을 받고 노인에 대한 돌봄부담 영향은 없는 것으로 나타난 것이 남성과 다른 점이다.

<표 5> 고용에 한 패  회귀분석(일반화추정방정식, GEE)

구분
남성 여성

OR (SE) OR (SE) OR (SE) OR (SE)

장애인 돌봄부담 낮음(ref. 없음) 0.962 (0.089) 1.149 (0.083)

장애인 돌봄부담 높음(ref. 없음) 0.707 (0.160) 0.737 (0.112) *

장애인 돌봄부담 낮음(W) 1.037 (0.259) 1.307 (0.197)

장애인 돌봄부담 낮음(B) 0.952 (0.097) 1.140 (0.094)

장애인 돌봄부담 높음(W) 0.804 (0.340) 1.151 (0.271)

장애인 돌봄부담 높음(B) 0.676 (0.191) 0.534 (0.110) **

연령 1.479 (0.022) *** 1.479 (0.022) *** 1.367 (0.016) *** 1.368 (0.017) ***

연령 제곱 0.996 (0.000) *** 0.996 (0.000) *** 0.997 (0.000) *** 0.997 (0.000) ***

미혼(ref. 유배우) 0.164 (0.017) *** 0.164 (0.017) *** 2.221 (0.182) *** 2.219 (0.181) ***

사별‧이혼‧별거(ref. 유배우) 0.293 (0.031) *** 0.293 (0.030) *** 1.139 (0.075) * 1.139 (0.075)

가구원수 1.002 (0.029) 1.002 (0.029) 1.028 (0.019) 1.027 (0.019)

가구소득 0.797 (0.012) *** 0.797 (0.012) *** 0.725 (0.013) *** 0.725 (0.013) ***

고졸(ref. 중졸 이하) 1.119 (0.084) 1.119 (0.084) 1.072 (0.062) 1.071 (0.062)

전문대졸(ref. 중졸 이하) 2.675 (0.323) *** 2.673 (0.323) *** 2.071 (0.167) *** 2.067 (0.167) ***

대졸 이상(ref. 중졸 이하) 1.392 (0.131) *** 1.391 (0.131) *** 1.938 (0.144) *** 1.933 (0.143) ***

건강상태 1.684 (0.054) *** 1.685 (0.054) *** 1.192 (0.024) *** 1.192 (0.024) ***

아동가구(ref. 비해당) 1.085 (0.105) 1.086 (0.105) 0.567 (0.026) *** 0.567 (0.026) ***

노인가구(ref. 비해당) 0.840 (0.073) * 0.841 (0.073) * 1.009 (0.076) 1.010 (0.076)

만성질환자가구(ref. 비해당) 1.057 (0.057) 1.056 (0.057) 1.116 (0.038) ** 1.117 (0.038) **

중소도시(ref. 대도시) 1.138 (0.067) * 1.137 (0.067) * 1.126 (0.048) ** 1.126 (0.048) **

농어촌(ref. 대도시) 1.181 (0.091) * 1.180 (0.091) * 1.545 (0.089) *** 1.544 (0.089) ***

2010(ref. 2007) 1.134 (0.082) 1.135 (0.082) 1.215 (0.049) *** 1.216 (0.049) ***

2013(ref. 2007) 1.132 (0.080) 1.133 (0.081) 1.223 (0.050) *** 1.224 (0.050) ***

2016(ref. 2007) 1.262 (0.092) ** 1.263 (0.092) ** 1.262 (0.055) *** 1.262 (0.055) ***

2019(ref. 2007) 1.621 (0.125) *** 1.623 (0.126) *** 1.435 (0.069) *** 1.436 (0.069) ***

상수 0.002 (0.001) *** 0.002 (0.001) *** 0.005 (0.001) *** 0.005 (0.001) ***

Chi-squared 2,960.628 *** 2,960.793 *** 1,815.568 *** 1,817.976 ***

개인수 6,424 6,424 6,912 6,912

사례수 17,564 17,564 19,855 19,855

  주: *** p<0.001. ** p<0.01, * p<0.05. W는 개인 내 변량, B는 개인 간 변량을 의미함.

자료: 한국복지패널 3, 6, 9, 12, 15차 원자료 분석.

  로짓 분석 결과를 확률로 해석하기 위하여 한계효과(marginal effects)를 제시하였다(<표 6>). 결과를 

보면 앞선 분석 결과와 같이 남성은 장애인에 대한 돌봄부담 수준에 따라 고용에 영향이 없다. 하지만 여

성은 장애인 돌봄부담이 높을 경우 돌봄부담이 없는 경우에 비해 고용률이 6.5%포인트 낮다. 여성의 장애

인 돌봄부담을 개인 내 변량과 개인 간 변량으로 구분할 경우, 개인 내 변량은 통계적으로 유의미하지 않

고 개인 간 변량은 경제활동에 매우 큰 차이를 발생시킨다. 즉 개인의 장애인에 대한 돌봄부담 상태가 없

음에서 높음으로 변할 경우 고용률의 변화는 통계적으로 유의미하지 않았다는 의미이다. 대신 장애인에 
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대한 돌봄부담이 없는 개인에 비해 장애인에 대한 돌봄부담이 높을 경우 고용률은 13.2%포인트나 낮아 

매우 큰 차이를 보인다.

<표 6> 고용에 한 한계효과

구분 남성 여성

장애인 돌봄부담 낮음(ref. 없음) -0.004 (0.009) 0.029 (0.015)

장애인 돌봄부담 높음(ref. 없음) -0.036 (0.024) -0.065 (0.033) *

장애인 돌봄부담 낮음(W) 0.004 (0.024) 0.056 (0.032)

장애인 돌봄부담 낮음(B) -0.005 (0.010) 0.027 (0.017)

장애인 돌봄부담 높음(W) -0.021 (0.041) 0.030 (0.050)

장애인 돌봄부담 높음(B) -0.038 (0.028) -0.132 (0.043) **

  주: *** p<0.001. ** p<0.01, * p<0.05. W는 개인 내 변량, B는 개인 간 변량을 의미함. 평균한계효과(average marginal effect, 

AME)를 제시하였으며, 개인 내 변량과 개인 간 변량으로 나누지 않은 돌봄부담 변수의 경우 돌봄부담 없음과 비교한 이

산 변화(discrete change)를 제시함. 통제변수 결과는 생략함.

자료: 한국복지패널 3, 6, 9, 12, 15차 원자료 분석.

  다음으로 장애인에 대한 돌봄부담이 노동시간에 미치는 영향을 패널 확률효과 토빗(Tobit)으로 추정

하였다(<표 7>). 우선 남성의 분석 결과를 보면 장애인에 대한 돌봄부담 수준은 고용과 마찬가지로 노동

시간에도 통계적으로 유의미한 영향을 주지 않는 것으로 나타난다. 하이브리드 방법을 적용하여 개인 내 

효과와 개인 간 효과로 분리하더라도 장애인에 대한 돌봄부담은 남성의 노동시간에 통계적으로 유의미한 

영향을 주지 않았다.

  반면 여성은 장애인에 대한 돌봄부담이 높은 경우 돌봄부담이 없는 경우에 비해 연간 노동시간이 

364.8시간 적으며 통계적으로 유의미하게 나타났다. 기술통계에서 나타났던 큰 차이가 다른 특성들을 통제

한 상태에서도 크게 달라지지 않은 것이다. 장애인에 대한 돌봄부담 수준을 개인 내 변량과 개인 간 변량

으로 분리하여 추정한 결과도 함께 제시하였다. 고용에 대한 하이브리드 방법 결과와 마찬가지로 개인 내 

효과는 통계적으로 유의미하지 않았으며, 개인 간 효과만이 통계적으로 유의미하게 나타난다. 즉 장애인에 

대한 돌봄부담이 없는 상태에서 높은 상태로 변할 경우 노동시간의 변화는 통계적으로 유의미하지 않으

나, 장애인 돌봄부담이 높은 개인은 부담이 없는 개인에 비해 연간 노동시간이 742.2시간 더 낮다는 의미

이다. 이러한 개인 간 효과는 기술통계에서 나타난 것의 2배에 달하는 차이이다.

<표 7> 노동시간에 한 패  회귀분석(패  확률효과 Tobit)

구분
남성 여성

Coef. (SE) Coef. (SE) Coef. (SE) Coef. (SE)

장애인 돌봄부담 낮음(ref. 없음) -25.4 (47.1) 109.2 (61.8)

장애인 돌봄부담 높음(ref. 없음) -86.0 (100.4) -364.8 (131.4) **

장애인 돌봄부담 낮음(W) -74.8 (90.9) 109.3 (111.5)

장애인 돌봄부담 낮음(B) -7.6 (54.9) 143.5 (74.4)

장애인 돌봄부담 높음(W) -105.0 (147.4) -58.7 (186.2)

장애인 돌봄부담 높음(B) -91.2 (140.8) -742.2 (195.0) ***

연령 264.9 (6.8) *** 264.9 (6.8) *** 309.4 (9.7) *** 309.8 (9.7) ***

연령 제곱 -2.9 (0.1) *** -2.9 (0.1) *** -3.3 (0.1) *** -3.3 (0.1) ***

미혼(ref. 유배우) -716.3 (38.9) *** -716.5 (38.9) *** 743.3 (62.2) *** 743.0 (62.2) ***

사별‧이혼‧별거(ref. 유배우) -599.6 (47.6) *** -599.8 (47.6) *** 229.7 (53.8) *** 231.3 (53.9) ***
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제5  결론  논의

  이 연구에서는 한국복지패널 자료를 사용하여 장애인에 대한 돌봄부담이 가족의 경제활동에 미치는 

영향을 분석하였다. 노동공급의 측면에서 고용과 노동시간에 대한 영향을 분석하였으며, 18~64세 비장애

인을 분석대상으로 하였다. 주요 분석 결과는 다음과 같다.

  첫째, 18~64세 비장애인 중 가구 내 장애인이 있는 경우는 6.78%이며, 0.92%는 가구 내 장애인이 높

은 돌봄을 필요로 하고 있는 경우로 나타난다. 장애인에 대한 돌봄부담이 있는 경우, 그리고 돌봄부담이 

높은 경우는 남성에 비해 여성이 더 높게 나타났다.

  둘째, 기술통계에서 확인된 결과는 장애인에 대한 돌봄부담이 경제활동에 미치는 영향이 성별에 따라 

차이가 큼을 짐작하게 한다. 특히 여성은 장애인에 대한 돌봄부담이 높은 경우 돌봄부담이 없는 경우에 

비해 고용률은 8.43%포인트, 연간 노동시간은 372.7시간이 적어 매우 큰 악영향을 받는 것으로 짐작되는

데, 남성의 경우에는 다소 낮을 뿐 큰 차이를 보이지 않았다.

  셋째, 패널 회귀분석에서 나타난 결과는 기술통계에서 드러난 결과를 더욱 극명하게 확인시켜준다. 

남성은 장애인에 대한 돌봄부담 상태에 따라 고용과 노동시간에 영향을 받지 않는 것으로 나타난 반면, 

여성은 장애인에 대한 돌봄부담이 높은 경우 돌봄부담이 없는 경우에 비해 고용률은 6.5%포인트, 연간 노

동시간은 364.8시간 적은 것으로 나타났다. 이는 기술통계에서 드러난 차이와 크게 다르지 않은 것이다. 

한편 여성에게 나타나는 이러한 영향은 개인의 장애인에 대한 돌봄부담 변화에 따른 영향이라기보다는 대

부분 돌봄부담 상태에 따른 개인 간 차이로 나타났다.

구분
남성 여성

Coef. (SE) Coef. (SE) Coef. (SE) Coef. (SE)

가구원수 -94.8 (10.8) *** -94.6 (10.8) *** 11.1 (15.0) 10.6 (15.0)

균등화 가구소득 -37.6 (2.7) *** -37.6 (2.7) *** -121.6 (6.8) *** -121.5 (6.8) ***

고졸(ref. 중졸 이하) 209.0 (37.5) *** 209.6 (37.5) *** 25.7 (52.7) 26.3 (52.7)

전문대졸(ref. 중졸 이하) 632.8 (51.5) *** 633.5 (51.5) *** 682.9 (70.8) *** 684.6 (70.9) ***

대졸 이상(ref. 중졸 이하) 330.1 (43.9) *** 331.1 (43.9) *** 534.5 (66.0) *** 534.9 (66.0) ***

건강상태 170.0 (12.1) *** 170.0 (12.1) *** 136.8 (16.1) *** 137.0 (16.1) ***

아동가구(ref. 비해당) 23.7 (26.8) 23.5 (26.8) -540.1 (36.3) *** -540.8 (36.3) ***

노인가구(ref. 비해당) -52.5 (39.0) -53.0 (39.0) -5.5 (60.1) -4.1 (60.0)

만성질환자가구(ref. 비해당) 65.3 (20.3) ** 65.3 (20.3) ** 89.5 (27.6) ** 90.3 (27.6) **

중소도시(ref. 대도시) 55.2 (25.3) * 55.2 (25.3) * 81.0 (37.3) * 80.9 (37.3) *

농어촌(ref. 대도시) -5.2 (34.9) -5.2 (34.9) 242.6 (50.4) *** 241.0 (50.4) ***

2010(ref. 2007) -68.3 (23.7) ** -68.6 (23.7) ** 81.3 (31.7) * 80.8 (31.7) *

2013(ref. 2007) -167.0 (24.0) *** -167.5 (24.0) *** 0.7 (32.8) -0.1 (32.8)

2016(ref. 2007) -147.7 (25.3) *** -148.1 (25.3) *** -6.9 (35.1) -8.2 (35.1)

2019(ref. 2007) -184.9 (27.3) *** -185.9 (27.4) *** -12.8 (38.4) -14.0 (38.5)

상수 -3874.7 (157.9) *** -3876.9 (158.0) *** -6001.6 (231.5) *** -6008.5 (231.6) ***

Chi-squared 5,863.7 *** 5,864.5 *** 2,542.6 *** 2,549.0 ***

개인수 6,412 6,412 6,908 6,908

사례수 17,536 17,536 19,841 19,841

  주: *** p<0.001. ** p<0.01, * p<0.05. W는 개인 내 변량, B는 개인 간 변량을 의미함.

자료: 한국복지패널 3, 6, 9, 12, 15차 원자료 분석.
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  이러한 분석 결과는 우선 그동안 장애인에 대한 돌봄부담이 가족에게 미친 영향, 그 중에서도 경제활

동에 대한 영향을 계량적으로 명확히 드러냈다는 점에서 의미가 있다. 또한 가족의 경제활동을 저해하지 

않도록 돌봄서비스를 통해 장애인에 대한 가족 돌봄을 사회화하는 것이 국가 경제의 관점에서도 충분히 

가치가 있다는 점을 보여준다. 돌봄서비스에 투입되는 예산은 단지 비용이 아니라 여성의 경제활동을 통

해 사회적으로 회수될 수 있는 것이다.

  그렇기 때문에 장애인의 돌봄 필요가 높더라도 가족에게 돌봄부담이 전가되지 않도록 하는 것이 무

엇보다 중요하다. 이를 위해서는 돌봄 서비스의 확대, 특히 돌봄 필요도가 매우 높은 장애인의 욕구를 대

폭 수용할 수 있을 정도의 개선이 필요하다. 대표적으로 현재의 장애인 활동지원 서비스가 제공하는 급여

량으로는 한계가 있다. 현재 장애인 활동지원 서비스는 하루 최대 급여시간이 16시간이라 그 이상의 돌봄

을 필요로 하는 경우에는 그 부담을 가족이 떠안을 수밖에 없다. 또한 활동지원 서비스는 하루 최대 급여

시간 16시간 중 절반 이상을 가족의 돌봄부담으로 책정하고 있다. 돌봐줄 가족이 없을 경우에만 하루 급

여시간 16시간이 가능하고, 그렇지 않을 경우 최대 8시간이 되지 않기 때문이다.4) 활동지원 서비스만으로

는 아니더라도 다양한 수단의 돌봄서비스 확충을 통해 매우 높은 돌봄 욕구를 가진 장애인에 대한 지원을 

확대하고, 활동지원 서비스에서는 급여시간 산정시 가족 돌봄의 몫을 최소화하는 방향의 제도 개선이 필

요한 상황이다. 

또한 직장의 유연한 근로환경도 고려될 필요가 있다. 장애아동 또는 성인장애자녀의 부모들은 그들의 

직장이 유급휴가, 유연한 정책, 돌봄수당 등이 잘 되어 있다면 근로와 돌봄 간에 균형을 맞출 수 있을 것

이라고 강조한다(Galinsky, 2008; Heymann, 2000; Earle & Heymann, 2012 재인용). Hofferth(1996)에 따르

면 유연근무(flexible spending account), 재택근무, 아동돌봄이 가능한 직장은 출산 후 여성 근로자가 직장

으로 돌아오는데 통계적으로 유의미한 영향들이었고, 휴가기간, 상급자와 동료의 지지도 여성 근로자의 근

로유지에 긍정적인 영향을 미쳤다(Glass & Riley, 1998). 이와 같이 여성의 가족돌봄에 우호적이고 유연한 

근로환경은 장애아동의 부모 특히 여성의 고용유지에 중요한 요인임을 알 수 있다. 

여성의 경제활동을 위한 특별한 제도적 지원도 요구된다. 여성의 사회적, 경제적 지위가 과거에 비해 

많은 발전이 있었다고 하더라도 여전히 남성보다 고용률, 노동시간, 임금수준이 낮은 것이 사실이다. 뿐만 

아니라 여성은 여전히 가족돌봄과 가족돌봄 외의 무급의 가사활동에 남성에 비해 많은 시간을 투입하고 

있다(Baxter, 2005). 한 가구에서 여성이 일을 할 수 없다면 또는 노동시간 단축으로 인에 임금수준이 낮아

진다면 남녀 간 격차는 계속 벌어질 것이다. 또한 궁극적으로는 가구 소득에 부정적인 영향을 미칠 것이

다, 여성의 고용은 가족과 가구소득의 많은 부분을 보충하며 가족이 빈곤으로 떨어지는 것을 예방한다

(Cattan, 1998). 따라서 장애인 가구의 안녕과 경제적 안정(economic security)을 촉진하기 위해 여성의 경

제활동을 위한 다양한 방법들이 모색되어야 한다. 향후에는 후속 연구를 통해 장애인 돌봄을 지원하는 국

내 서비스들이 장애인 돌봄부담과 가족의 경제활동 관계를 완화시키는지 살펴볼 필요가 있다.

  마지막으로 이 연구에서 나타난 결과에서 개인 내 효과가 통계적으로 유의미하지 않은 것에 대해 최

종적인 결론은 유보할 필요가 있다. 장애인 돌봄부담의 개인 내 변량 자체가 작기 때문에 추정에서 효율

성(efficiency)을 확보하기 어려운 상황이다. 실제로 장애인 돌봄부담 전체 변량에서 개인 내 변량이 차지

하는 비중은 15% 정도이다. 따라서 실제로 장애인에 대한 돌봄부담의 변화가 경제활동에 미치는 영향이 

있을 가능성이 있으며, 이는 후속 연구의 과제일 것이다. 추가적으로 이 연구는 장애인에 대한 돌봄부담이 

노동공급에 미치는 영향만을 분석하였는데, 고용의 질에 대한 영향도 탐색될 필요가 있을 것이다.

4) 이는 장애인 활동지원 서비스의 월 한도액 산정식에서 서비스 지원 종합조사 영역별로 적용되는 배점과 계수를 사용하여 계산

할 수 있다(보건복지부, 2021).
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주52시간 상한제 시행과 부부의 노동공  결정

함선유(한국보건사회연구원)

본 연구는 2018년 7월부터 실시된 주52시간 상한제가 부부의 노동시간에 어떠한 영향을 미쳤는지를 살

펴보았다. 장시간 노동체제에서 부부의 노동공급은 남성과 여성에게 균일하게 이뤄지기보다는 비대칭적으

로 분업화될 가능성이 높다. 이러한 맥락에서 장시간 노동을 금한 주52시간 상한제 및 전반적인 노동시간 

감소는 우리나라 부부의 노동공급에도 변화를 일으켰을 가능성이 있다. 이에 본 연구에서는 한국복지패널

자료를 활용하여 주52시간 상한제 도입을 전후로 도입 대상기업 종사자들의 개인의 노동시간과 부부의 노

동시간에 변화가 있었는지를 살펴보았다. 그 결과, 주 52시간 상한제가 본격적으로 논의된 이후 남성 배우

자가 법이 제일 먼저 적용된 300인 이상 특례가 아닌 사업장에 종사하는 이들의 노동시장 참여가 유의하

게 증가하였다. 다만 제도 변화 기간 동안 본인과 배우자의 노동 시간에 미치는 영향은 유의하지 않았다. 

본 연구에서는 이러한 결과의 원인을 탐색해 보았다. 

Ⅰ. 연구배경

우리나라의 장시간 노동체제는 익히 알려져 있다. 2020년 기준 연간 노동시간은 1,908시간으로 OECD 

가입국 평균인 1,687시간보다 221시간이나 더 일하며, OECD국가 중 멕시코 다음으로 가장 긴 국가다

(OECD, 2021). 비록 여전히 긴 시간을 일하지만, 장시간 노동체제를 개선하기 위한 노력 역시 꾸준히 이

뤄져 왔다. 현 정부는 ‘일·생활 균형 및 1,800시간대 노동시간 실현’을 국정과제로 삼았으며, 진통 끝에 

2018년 2월 28일 노동시간을 주 최대 68시간에서 52시간으로 단축하는 ‘근로기준법’ 개정안을 통과시켰다. 

그 결과 2018년 7월 1일부터 기업 규모와 업종에 따라 단계적으로 연장, 휴일 근로를 포함하여 1주 최대 

52시간을 초과하여 일할 수 없게 되었다. 

부부의 노동공급은 상호적으로 결정된다는 점에서 최대 노동시간을 단축하는 정책 변화는 가구 노동공

급 양상에도 변화를 일으켰을 가능성이 있다. 자녀돌봄과 같은 가구 내 상당한 시간을 할애해야 하는 공

통의 과업이 있을 경우 부부의 시간 배분은 단순히 본인의 선호나 의사에 의하여 결정되는 것이 아니라, 

가구가 가장 효율적으로 운영될 수 있는 방향으로 함께 선택되게 된다. 가령, 장시간 노동체제에서 부부가 

모두 일할 경우 가사와 돌봄의 공백이 생기게 되며, 부부는 가장 효율적인 방식으로 분첩체제를 선택할 

가능성이 있다. 실제로 장시간 노동체제에서 부부의 노동시간 격차가 증가하며(Landivar, 2015), 배우자의 

장시간 근로는 여성의 노동시장 재진입의 걸림돌이 된다는 점(Buchler and Lutz, 2021)이 실증된 바 있다. 

이에 본 연구에서는 주52시간 상한제 도입 이후 부부의 노동공급에 어떠한 변화가 있었는지를 살펴보고자 

한다. 

실제로 주52시간 도입 전후로 평균 노동시간 감소가 관측되고 있으며, 주 52시간 상한제도 도입으로 단

기적으로 고용이 늘었다는 연구(심재선, 김호현, 2020)와 주52시간 적용대상이 비대상에 비하여 출산의도

가 높고(손지현, 2020), 여가시간의 길다는 연구(최승묵, 2020) 등이 이뤄진 바 있다. 본 연구의 관심과 같

이 맞벌이 부부의 초과노동시간 격차가 줄어들었다는 연구(이진우, 금종예, 2021)도 있다. 이러한 연구 결



136 2021년 한국복지패널 학술대회

과들은 주 52시간 상한제도의 개인적인 영향과 산업적인 영향을 두루 살펴보고 있다는 점에서 의의가 있

다. 다만, 주 52시간 상한제도가 노동참여를 포함한 부부의 전체적인 노동공급에 어떠한 영향을 미쳤는지

를 살펴보지 못한다는 점에서 추가적인 연구를 필요로 한다. 

본 연구는 이러한 맥락에서 한국복지패널 2012~2020년 자료를 활용하여 매년 2000~3000쌍 정도의 부부 

총 2만 3천여 부부의 노동공급을 분석하였다. 주52시간 전후로 본인과 배우자의 노동시간이 어떻게 변화

하였는지를 주로 분석하였는 때 특히 여성의 노동공급이 남편의 주52시간 상한제 적용에 따라 어떻게 달

라졌는지를 중점적으로 살펴보았다. 

Ⅱ. 이론  배경  선행연구 검토

1. 부부의 노동공  결정과 장시간 노동체제

가구의 구성원들은 일상생활의 다양한 결정을 함께 하는데, 누가, 얼마나 노동시장에 참여할 것인지 역

시 부부는 함께 결정을 한다(Ehrenberg & Smith, 2012). 노동경제학에서는 개인의 의사결정과 마찬가지로 

가구의 의사 결정 역시 취향과 예산 제약 하에서 가구의 효용을 극대화 하는 방식으로 노동 공급 결정을 

한다고 본다. 다만 개인의 노동공급 결정과 달리 가구의 노동공급 결정, 특히 부부의 노동공급 결정은 누

가 어떻게 시간을 보낼 것인지 합의를 해가는 과정이라 할 수 있다. 만약 은퇴를 앞둔 부부라면 여가 시

간을 부부가 함께 보내는 취향에 따라 동반은퇴를 선택하거나 가구소득의 감소에 따라 추가노동자효과

(added worker effect)가 나타날 수 있다(ibid, p.244). 반면, 어린 자녀가 있는 경우와 같이 가구 내에 절

대적으로 돌봄 및 가사를 위해 할애되는 시간이 증가하는 상황에서 부부 중 한 명의 노동시간 증가는 필

연적으로 배우자의 가사노동 시간을 늘리면서 가정 내 한계 생산성을 변화시키게 된다(ibid, 218). 

이처럼 부부의 노동시간이 경쟁적 관계에 놓인 상황에서 각자 가장 효율적으로 수행할 수 있는 일을 

선택하는 것이 합리적으로 여겨지게 된다. 즉, 통상 임금률이 낮은 여성은 노동시장을 이탈하여 가사를 전

담하고, 임금률이 높은 남성은 노동시간을 늘리는 분업을 선택하게 된다(Killewald & García-Manglano, 

2016). 물론 이러한 경제적으로 반드시 합리적인 선택이 아니더라도 자녀 돌봄에 대한 가치관, 즉 엄마가 

자녀를 전적으로 돌보는 것이 더 적절하다는 문화적 인식 하에서 여성과 남성은 시장노동과 가사노동으로 

분업화된다.

남성과 여성의 분업과 관련한 또다른 맥락으로는 노동 문화다. 우리나라처럼 장시간 노동이 미덕으로 

여겨지는 사회에서 부부의 분업은 더욱 가중될 공산이 크다. Brinton and Oh (2019)은 한국과 일본의 고

학력인 젊은 부부를 대상으로 인터뷰를 한 결과 장시간 노동을 이상적인 노동자로 여기는 분위기 하에서 

남편이 평균적으로 9시나 9시 30분쯤 귀가하면서 주중에 자녀를 돌보거나 가사에 기여할 수 있는 것이 불

가능한 상황을 묘사하고 있다. 이처럼 일반적인 노동시간이 장시간으로 유지되는 상황에서 돌봄을 필요로 

하는 자녀가 있을 경우 여성은 노동시장을 이탈하게 될 가능성이 높아지게 되며, 이는 곧 가구 소득 감소

에 따른 소득 효과로 남성의 노동시간을 더 늘리는 요인이 될 수 있다. 

실증연구들 역시 장시간 노동체제가 여성과 남성의 불균형적인 분업화를 가중시킨다는 점을 확인한 바 

있다. Landivar (2015)는 2002년 국제사회조사프로그램(International Social Survey Programme) 자료를 활

용하여 각 국가의 정규노동시간 등 노동시간 규정이 가구 내 젠더간 노동시간 불평등에 유의한 영향을 미

친다는 점을 확인할 수 있었다. 특히 최대 노동시간이 짧은 국가일수록 부부간 노동시간 불평등이 줄어들

었는데, 허용되는 초과노동시간이 한 시간 늘어날 때마다 부부간 노동시간 격차는 20분씩 늘어나게 되었
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다. 이러한 결과는 장시간 노동 체제 하에서 남녀간 불평등이 심화되고, 부부의 가사노동과 시장노동의 분

업화가 가중된다는 점을 의미한다.

장시간 노동체제와 더불어 노동시간의 유연성과 같은 특성 역시 부부의 노동시간 분배에 영향을 미친

다는 연구 결과도 있다. Buchler and Lutz (2021)는 독일의 사회경제패널(German Socio-Economic Panel)

을 활용하여 남편의 노동시간과 노동시간 유연성이 여성의 자녀 출산 이후 노동시장 재 참여에 어떠한 영

향을 미치는지를 살펴보았다. 그 결과, 남편의 노동시간 길이가 짧을수록 아내의 전일제와 파트타임으로의 

재진입 모두에 정적인 영향을 미쳤다. 한편, 배우자의 근로시간 자율성은 여성의 파트타임으로의 재진입에 

긍정적인 영향을 미쳤다. 

이러한 결과를 종합하면, 여성의 노동참여, 특히 자녀가 있는 여성의 노동참여는 가구의 동반 의사 결

정을 통하여 결정되므로, 개인의 학력이나 경력 등 개인의 인적자본의 특성 이외에도 배우자의 노동시간

의 길이와 자율성 등의 특성에 영향을 받게 된다. 특히 사회적으로 긴 노동시간을 용인하고, 이를 이상적

인 노동자로 인식하는 문화규범 하에서 부부의 노동시간 격차는 커지고, 불균등한 분업화의 상황에 놓일 

여지가 있다. 이러한 맥락에서 우리나라에서 2018년 7월부터 실시된 주당 52시간 근로시간 상한제도는 평

균적으로 노동시간을 줄임으로써 여성의 노동참여시간을 늘렸을 가능성이 있다. 

2. 주 52시간 상한제와 노동시간 변화

1) 주 52시간 상한제 시행 경과

국제적으로도 가장 긴 근로시간을 기록하고 있는 우리나라에서 장시간 근로를 줄이기 위한 정책적 노

력은 상당히 꾸준히 이뤄져왔다. 우선 2004년 7월부터 1,000인 이상 대기업을 시작으로 주40시간 근무제가 

시작되었다. 기업규모에 따라 단계적으로 시행되어 2011년 7월 상시근로자 5인이상 20인 미만 사업장에도 

주 40시간 근로제가 확대적용 되었다(심재섭, 김호현, 2020). 이 때 주 40시간 정규시간 이외에 주당 12시

간까지 연장근로를 할 수 있도록 법이 정해졌다. 문제는 이러한 연장근로가 주중으로 제한되고 토요일과 

일요일의 각 8시간씩 16시간 휴일특근이 허용되면서 주당 총 68시간 근로시간 관행이 만들어지게 된다. 

고용노동부는 연장근로 한도인 12시간 안에 휴일근로를 포함시키는 방안을 2012년부터 시도해 왔다. 그

러나 기업의 반대는 물론이고, 근로자의 입장에서도 임금이 감소할 수 있다는 우려에서 본격적인 논의가 

이뤄지지 못하였다. 이후 박근혜 정부에서도 국정과제로 근로시간 단축을 과제로 하였으나, 역시 기업의 

반대로 국회에서 통과되지 못하였으며, 이후에도 진전된 논의가 이뤄지지 못하였다. 이후 2017년 5월 문재

인 정부가 들어서면서 진통 끝에 2018년 2월 주당 노동시간을 최대 52시간으로 하는 개정 근로기준법을 

통과시켰다. 

이러한 법개정으로 우선 2018년 7월 1일부터 300인 이상 사업장 중 26개 특례업종을 제외한 사업장에

서 주 52시간 상한제가 적용되었으며, 1년 후인 2019년 7월 1일에는 21개 업종을 특례업종에서 제외하여 

5개 특례업종을 제외하고 300인 이상 사업장에 주 52시간 상한제를 시행하였다. 그 후 2020년 1월 1일부

터는 50인 이상 사업장, 2021년 7월 1일부터는 5인 이상 사업장으로 그 대상을 단계적으로 확대해나가기

로 결정하였다. 
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〈표 1〉 개정 근로기 법 주요 내용

시행일자 2018.7.1. 2019.7.1. 2020.1.1. 2021.7.1.

기업규모 300인 이상 50인 이상 5인 이상

산업 26개 특례업종 제외 5개 특례업종 제외

 자료: 대한민국정책브리핑. https://www.korea.kr/special/policyCurationView.do?newsId=148855270 에서 2021.9.7. 추출

실제 법의 집행은 2018년 7월부터 시작되었으나1), 2017년 대선 정국에서 모든 후보가 주 52시간 근로시

간 단축을 공약했을만큼 근로시간 단축은 우리사회의 주요한 과제로 대두되었다.2) 대선이 치러지기 전인 

2017년 3월 국회 환경노동위원회에서는 국회4당이 주 52시간 단축에 원칙적으로 합의하였으며, 휴일 수당 

문제로 최종적으로 개정안에 합의가 불발되었을 뿐, 노동시간 단축이 짧은 시간 내에 이뤄질 것이 예고되

어 있었다. 이러한 상황에서 기아3), 삼성4), 신세계5) 등 주요 대기업과 공공기관6)은 2017년 하반기부터 이

미 노동시간 단축 체제에 들어가는 등 법이 바뀌기 전부터 기업의 변화의 움직임이 감지되었다. 본 연구

에서는 이러한 맥락에서 2018년 법 개정 전후뿐만 아니라 2011년부터 매년 노동시간이 어떻게 변화하였는

지를 살펴보고, 특히 2018년의 법 시행시점 이전인 2017년부터 이러한 변화가 감지되는지를 함께 살펴보

았다. 

2) 주 52시간 상한제과 노동시간 연구

2018년 7월 1일부터 주 52시간 상한 제도가 300인 이상 대기업을 우선으로 시행된 상황에서 이의 제도

효과를 살펴보고자 하는 연구들도 이어졌다. 관련 연구는 크게 노동생산성과 고용률 변화가 한 축을 이룬

다(심재선, 김호현, 2020; 김남현, 이해춘, 김승택, 2017). 심재선과 김호현(2020)은 주 52시간 상한제도 시

행이 노동생산성과 고용률에 미치는 영향을 파악하기 위하여 정책 적용 대상 집단과 비교집단이 정책 시

행 전후에 어떠한 차이가 있었는지를 이중차분법(Difference in Differences, DiD)으로 살펴보았다. 분석 대

상 시점은 2017년 3월 말과 2019년 3월 말로 정하였으며, 분석자료는 TS2000(한국상장회사협의회)의 데이

터베이스를 활용하였으며, 100인 이상 500인 미만 기업을 대상으로 하였다. 분석 결과, 주 52시간 상한제

의 도입은 노동생산성에는 유의한 영향을 미치지 않았으나, 비정규직의 고용증가가 단기적으로 관측되었다. 

주52시간 상한제도의 다른 한축의 연구는 개인의 삶에 초점을 맞추는 연구가 다른 한 축을 이룬다(손지

현, 2020; 최승묵, 2020). 손지현(2020)은 20-44세 취업중인 기혼남녀 453명을 대상으로 2019년 8월 설문조

사를 하였으며, 이 중 결측치를 제외한 388명을 분석 자료로 응답자와 응답자의 배우자의 주52시간 상한

1) 물론 300인 이상 기업일지라도 시행 이후 6개월의 유예기간이 부여되었고, 이후 3개월의 추가 유예기간이 부여되어 최종적으

로 9개월 뒤인 2019년 4월부터 적용되었다(심재선, 김호현, 2020). 

2) 김상수. (2017.2.24.) 정말, 진짜 법정노동시간 ‘주52시간’될까?. 헤럴드경제.  http://news.heraldcorp.com/view.php?ud=20170224000

376 에서 2021.9.7. 추출

3) 김준. (2017.9.21.). 기아차 25일부터 모든 공장에서 잔업과 특근 사실상 폐지.  http://biz.khan.co.kr/khan_art_view.html?artid=20170
9211239001&code=920508 에서 2021.9.7. 추출

4) 이윤주. (2017.9.5.). 삼성전자, 근로시간 축소 ‘예행연습 중’. 경향비즈.  http://biz.khan.co.kr/khan_art_view.html?artid=201709052
143005&code=920501 에서 2021.9.7. 추출

5) 조준일, 김소연. (2017.12.8.). 신세계의 파격행보’ 대기업 처음으로 주 35시간 시행. 한겨레.  https://www.hani.co.kr/arti/economy/ec

onomy_general/822709.html 에서 2021.9.7. 추출

6) 이인준. (2017.9.4.) 사회보장정보원, 정시퇴근 위한 '주52시간 근무 시스템' 도입. https://newsis.com/view/?id=NISX20170904_001504

9886&cID=10219&pID=10200 에서 2021.9.7. 인출 



함선유/주52시간 상한제 시행과 부부의 노동공급 결정  139

제 도입 여부가 출산의도에 미치는 영향을 살펴보았다. 그 결과, 주당 근로시간이 52시간 이하인 경우, 52

시간을 초과하는 경우보다 출산의도가 유의하게 높았으며, 사업장 내 주52시간제도 도입 시 출산의도가 

유의하게 증가하였다. 최승묵(2020)은 「2019 국민여가활동조사」를 활용하여 주 52시간 상한제 실시 집단

과 비실시 집단의 여가활동 시간, 비용, 휴가사용, 만족도 등의 차이가 있는지를 살펴보았다. 다만, 이 두 

연구는 한 시점의 횡단면 자료를 활용하고 있으므로, 주52시간 상한제 도입 적용 대상 기업(즉, 대기업)과 

비대상 기업에 취업한 이들의 이전 차이를 확인할 수 없다는 점에서 이를 온전히 주52시간 상한제의 효과

로 보기 어렵다는 한계점이 있다. 

주52시간 시행이 부부의 노동시간에 미친 영향을 살펴보고자 한 연구도 있었다. 이진우와 금종예(2021)

의 연구는 한국노동패널 20~22차 자료를 활용하여, 2017년을 제도 도입 시행 전으로, 2019년을 제도 도입 

시행 이후로 보고 제도 대상과 비대상 집단의 전후 차이를 살펴보는 이중 차분법을 실시하였다. 이 때 연

구 대상은 임금근로자인 맞벌이 부부가구로 하였으며, 자녀가 미성년이거나 없는 가구만을 대상에 포함하

였다. 이 연구는 부부의 초과근로시간 격차 변화를 분석하였는데, 남편의 초과근로시간에서 아내의 초과근

로시간을 뺀 값이 종속변수가 된다. 분석 결과, 제도 도입시행 이후 맞벌이 부부의 주당 초과근로시간 격

차가 2시간 정도 감소함을 확인할 수 있었다. 이 연구는 본 연구에서 살펴보고자 하는 바와 같이 주52시

간 상한제도가 부부의 노동공급 결정에 변화를 일으킴을 확인한다는 측면에서 의미 있다. 다만, 분석 대상

을 맞벌이 부부로 제한하고 있으며, 초과근로시간만을 연구의 초점으로 삼고 있다는 점에서 추가적인 연

구를 필요로 한다. 본 연구에서는 앞서 살펴본 바와 같이 배우자의 근로시간의 변화가 본인의 취업여부를 

포함한 근로시간에 영향을 미칠 것으로 예상하기 때문이다.  

Ⅲ. 분석방법

1. 분석방법

본 연구는 정책시행의 효과를 살펴보고자 하는 연구로 주52시간 상한제의 효과를 살펴보고자 한 심재

선과 김호현(2020), 손지현(2020)의 연구와 같이 이중차분법을 활용하였다. 이중차분법은 제도의 대상집단

과 비대상집단의 제도 도입 이후 차이를 제도 도입 이전의 차이로 빼주는 방법이다. 이를 수식으로 나타

내면 아래 수식(1)과 같다.  

(1)        ×   

이 수식에서 T는 제도 도입 이후로 2018년 말 또는 2019년 말이 되며, D는 제도의 대상 기업과 비대상 

기업이 된다. 이 수식에서 T와 D의 상호작용항의 계수인 δ가 제도 도입의 효과라 할 수 있다. 이 때 대상

기업은 2018년 7월경 300인 이상 대기업 중 특례업종을 제외한 업종이 된다. 300인 미만 기업과 300인 이

상 기업 중 특례업종은 비대상 기업으로 처리하였다. 한국복지패널에서는 산업 관련 변수를 중분류까지 

분류하고 있는데, 일부 특례업종은 세분류까지 내려가야 구분할 수가 있다. 이러한 경우 상위분류 전체를 

특례업종으로 보았다. 특례업종은 2018년과 2019년에 다르게 적용되므로 이러한 차이를 반영하여 집단 구

분을 2가지로 나누었으며, 시점도 2018년과 2019년 각각을 적용하였다. 다만, 앞서 살펴본 바와 같이 제도 

도입 이전부터 대기업과 공공기관을 중심으로 이미 주 52시간제도가 시행되었다는 점을 고려하여 2017년

말을 기준으로 분석을 추가하였다. 그 외에도 주요 통제변수 개인의 교육수준과 연령을 포함하였으며, 연
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도의 더미를 포함하였다. 

〈표 2〉 처치집단 구분

기업규모 산업
집단 구분

① ②

300인 이상

특례 업종 아님 처치 집단
처치 집단

1차 특례 업종(21개 업종)

통제 집단2차 특례 업종(5개 업종)
통제 집단

300인 미만 모든 산업

시점 2018년 이후 2019년 이후

이중차분법을 활용하는 방식은 제도가 도입되지 않았더라면 제도 도입 이전의 두 집단 간 차이가 유지

되었을 것으로 가정하고, 제도가 도입된 이후 두 집단의 줄어들거나 늘어난 차이는 제도 도입의 효과로 

보는 것이다. 기본적으로 두 집단이 공통추세(common trend)는 가정에 기반을 두는 것이다(Anglist & 

Pschke, 2008). 이에 본 연구에서는 제도 도입 직전과 직후가 아닌 보다 긴 시점에서 제도 도입 이전에 두 

집단에 공통추세를 그리는지를 확인하고, 제도 도입 이전에는 유의한 차이가 없었는지를 확인하는 추가 

분석을 실시하였다. 

2. 분석자료

본 연구는 한국보건사회연구원과 서울대학교 사회복지연구소에서 매년 실시하고 있는 「한국복지패

널」 자료를 활용하였다. 「한국복지패널」은 외환위기 이후 빈곤층, 근로빈곤층, 차상위층의 가구형태, 소

득수준, 취업상태를 동태적으로 확인하기 위하여 매년 반복, 추적 조사를 실시하고 있다. 개인의 경제활동

상태에 대하여 취업시간과 종사하는 기업의 규모, 산업 등에 대하여 묻고 있으므로 이를 활용하여 주52시

간 상한제 도입 이전과 이후에 노동시간이 어떻게 변화하였는지를 살펴볼 수 있었다. 

분석대상은 「한국복지패널」 응답자 중 부부 모두 65세 미만인 커플이다. 부부 여부를 보다 용이하게 

파악하기 위하여 본 연구는 가구주와 가구주의 배우자만을 부부로 보고 한 가구당 한 쌍을 부부만을 추출

하였다. 즉, 가구주의 부모님 부부나 가구주의 자녀 부부는 분석대상에 포함되지 않았다. 분석 대상시점은 

가능한 사전추세를 확인하기 위하여 2012년 조사 자료부터 2020년 조사 자료까지를 포괄하였다. 

2012년 1,800가구의 신규패널이 구축되었으므로 2012년 이전과는 표본이 이질적일 수 있으므로 2012년 

이후 조사자료만을 분석대상으로 삼았다. 「한국복지패널」에서는 경제활동과 관련한 문항을 조사 시점 

당시가 아닌 이전 년도의 12월을 기준으로 하고 있으므로 2012년 조사자료는 2011년말의 경제활동상태를 

나타내며, 2020년 자료는 2019년 말의 경제활동상태를 나타내게 된다. 

최종적으로 분석대상은 2011년 3,101쌍 부부에서 2019년 2,035쌍의 부부까지 대략 2천에서 3천쌍의 부부

가 매년 분석대상에 포함되었으며, 2011~2019년 연도별 분석사례를 모두 합치면 23,004 사례가 된다. 본 연

구에서는 패널자료를 활용하고는 있으나 실제 분석은 각 연도별 횡단자료를 활용하고 있기 때문에 모든 분석은 

패널간 가구의 반복측정을 감안하는 클러스터 표준오차를 적용하였다. 또한 분석의 대표성을 확보하기 위하여 

횡단면 가중치를 적용하여 분석하였다. 
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Ⅳ. 분석 결과

1. 기 분석

본 연구는 본 분석 결과에 앞서서 주 52시간 상한제 전후로 처치집단과 통제집단에서 노동시간이 어떻

게 변화하였는지를 살펴보았다. 만약 주 52시간 상한제 이전부터 두 집단의 차이가 특정한 추세로 발생하

고 있다면 이중차분법의 결과를 주 52시간 상한제의 효과로 보기 어렵기 때문이다. 따라서 본 연구에서는 

우선 부부로 샘플을 한정하기 이전에 조사 대상자 전체 집단 내에서 노동시간의 추세가 어떠한지, 주 52

시간 상한제를 전후로 노동시간 감소가 확인되는지를 살펴보았다. 이 때 분석 대상은 65세 이하 전체 응

답자 중 노동시장에 참여하고 있는 이들로 각 해마다 대략 5천명(2020년 조사, 2019년 기준)에서 6천 8백

명(2012년 조사, 2011년 기준)이 된다. 모든 분석에는 가중치가 적용되었다. 

먼저 2011~2019년 사이 노동시간의 변화를 살펴보았다. 2011년 주당 평균 남성은 43.2시간, 여성은 38.2

시간 근로하였는데 이러한 수치는 2019년에 이르러 남성은 40.6시간, 여성은 35.9시간으로 줄어들었다. 전

반적으로 노동시간이 감소했음을 가늠케 한다. 통제집단과 처치 집단을 살펴보면, 처치집단은 통제집단에 

비하여 노동시간이 더 길게 나타나는데, 대략 4시간 정도의 노동시간 차이를 나타낸다. 이러한 노동시간 

차이는 점차 줄어들어 2017년말 기준 2.96시간으로 줄어들었다가 이후 점차 다시 증가하여 2019년말에는 

4.13시간으로 늘어난다. 이는 통제집단과 처치집단 모두 시간이 흐름에 따라 노동시간이 점차 줄어들고 있

으나 2017년경에는 처치집단에 더 크게, 2019년 경에는 통제집단에 더 크게 감소함에 따른 결과로 보인다. 

〈표 3〉 평균 노동시간 변화
(단위: 시간)

전체
성별 집단별

남성 여성 통제(A) 처치(B) (B)-(A)

2011 41.13 43.24 38.25 40.67 44.55 3.88

2012 41.63 43.89 38.46 41.17 45.12 3.96

2013 40.89 43.00 37.96 40.44 44.39 3.95

2014 40.28 42.39 37.38 39.86 43.65 3.79

2015 40.47 42.38 37.82 40.10 43.63 3.53

2016 40.58 42.70 37.70 40.22 43.62 3.41

2017 40.15 42.17 37.40 39.82 42.79 2.96

2018 39.20 41.24 36.48 38.80 42.32 3.51

2019 38.57 40.60 35.87 38.08 42.21 4.13

평균 노동시간에 비하여 노동시간의 분류를 통해 살펴보면 주 52시간 상한제의 효과가 더욱 명확하게 

나타난다. 아래 그림1은 15시간 이하 초단시간 근로자와 15시간 이상 40시간미만 근로자, 40시간 정규 노

동시간 근로자, 40시간 초과 52시간 이하 근로자, 52시간 초과 근로자로 나누어 시간이 흐름에 따라 비율

이 어떻게 변화하는지를 살펴보았다. 그림을 살펴보면 2016년 이후 주40시간 정규 근로자는 늘어나는 반

면, 주 52시간 근로자의 비율은 지속적으로 줄어들게 된다. 다만, 2014년부터 2017년까지는 평행한 추세를 

그리지만, 2011~2014년 남녀 모두 정규근로시간 노동자들이 한 차례 큰 폭으로 증가하는 것을 확인할 수 

있다. 
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〔그림 1〕노동시간 범주별 비율
 (단위: %)
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이처럼 제도 변화 이후 노동시간이 줄어들고 장시간 노동이 감소하는 양상이 나타나고는 있으나, 보다 

엄밀히 제도 변화의 영향을 확인하기 위해서는 이러한 변화가 통제집단과 처치집단 사이에 차등적으로 발

생하는지 역시 살펴볼 필요가 있다. 그림 2를 살펴보면, 처치집단과 통제집단 사이 노동시간의 차이가 제

도 도입 전후로 변화하는 양상을 찾아보기 어려웠다. 

〔그림 2〕처치집단과 통제집단의 근로시간 변화 
(단위: 시간, %)

A. 평균근로시간 B. 주 40시간 근로자 비율 C. 주 52시간 초과 근로자 비율
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수식 (1)을 활용한 분석 결과 역시 주 52시간 상한제의 효과를 살펴본 결과에서도 유의한 제도 효과를 

확인할 수 없었다. 이러한 결과는 주 52시간 상한제 도입으로 전반적으로 노동시간이 감소하였으며, 특히 

표준적인 근무시간을 따르는 40시간 근무자의 비율이 점차 높아지고, 주 52시간을 넘어서는 이들의 비율

이 크게 낮아졌다는 점을 확인할 수 있었다. 다만, 이러한 효과가 제도의 적용대상인 300인 이상 특례산업

을 제외한 이들에게만 나타나는 것이 아니라 300인 미만 기업 역시 아직 제도의 도입 대상은 아니나 전반

적으로 유사한 양상을 나타내고 있음을 시사한다. 
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〈표 4〉 체 표본의 주 52시간 상한제 효과

(1) (2) (3) (4) (5)

주당 노동 시간 주당 노동 시간 주당 노동 시간 주 40시간 주 52시간 초과

대상 집단
3.661*** 2.816*** 1.053** 0.227*** -0.0610***

(0.292) (0.300) (0.311) (0.0150) (0.00898)

대상 기간
-2.596*** -1.975*** -2.770*** 0.184*** -0.108***

(0.361) (0.367) (0.345) (0.0109) (0.00884)

대상 집단 × 대상 

기간

0.154 0.0289 0.538 -0.00414 -0.0146

(0.390) (0.397) (0.389) (0.0234) (0.0121)

연도 고정효과 ○ ○ ○ ○ ○

연령, 교육수준 

통제
○ ○ ○ ○

산업 고정효과 ○

N 53123 53123 53123 53123 53123

주1　: 괄호 안은 개인 아이디를 기준으로 한 클러스터 표준오차임.

주2:　 + p < 0.1, * p < 0.05, ** p < 0.001, *** p < 0.0001

2. 부부의 노동공  분석

앞서 살펴보았듯 분석 기간 동안 15시간 이하 초단시간 근로자들이 증가하지 않은 반면, 주 40시간 근

로하는 비율이 늘어났고, 주 52시간을 넘기는 비율은 줄어들었다. 다만 이러한 변화는 주 52시간제 도입 

이후 이 제도의 우선 적용대상인 집단에 국한하지 않고 전집단의 평균적인 노동시간 감축에 기여한 것으

로 보인다. 그렇다면 이러한 노동시간변화가 부부의 노동시간에는 어떠한 영향을 미쳤을까? 

본 연구에서는 주로 남편의 처치집단 여부에 따른 아내와 부부의 노동참여를 살펴보았다. 그 이유는 아

내 중에서 처치집단에 해당하는 이들에 전체 654사례로 남편의 3,246 사례에 비하여 작았으며, 이를 각 년

도별로 계산해보면 그 사례가 100사례 미만으로 작아 신뢰할 수 있는 결과로 해석하기 어렵다고 보았다. 

더불어 여성의 처치여부와 관련 없이 남편의 노동참여율은 95%를 상회한다는 점, 주로 전통적인 방식에

서의 분업이 여성은 가구 내 노동이나 이차소득자의 역할을, 남편은 주소득자의 역할을 한다는 점, 같은 

맥락에서 아내의 노동시간에 따라 남편의 노동시간이 조정되는 효과보다 남편의 노동시간에 따라 아내의 

노동시간이 조정될 여지가 있다는 점에서 남편의 처치 여부에 따른 가구의 상황을 살펴보았다. 

우선 그림 3의 남편이 노동시장 내 처치집단인지 여부에 부부의 노동시간 차이의 변동이 있는지를 살

펴보자. 여기서 미취업일 경우 근로시간을 0으로 코딩하였을 때 부부의 노동시간 차이는 평균적으로 20시

간~30시간 내외로 나타나고 있다. 연도별 변화 양상을 살펴보면, 2015년 이전까지 통제집단과 처치집단 

모드 대체로 평행한 수준에서 부부의 노동시간 격차가 관측되다가 2015년이 지난 시점부터 처치집단의 부

부 노동시간 격차가 줄어들기 시작하고, 2018년부터는 통제집단의 노동시간 격차가 줄어들기 시작한다. 이

는 앞서 살펴보았듯 300인 이상 대기업에 종사하고 있는 이들은 주 52시간 상한제 도입 이전부터 점차 노

동시간이 줄어들기 시작하였으며, 주 52시간 상한제가 본격도입된 2018년경에는 통제집단과 처치집단 모

두 전반적을 노동시간이 줄어듦에 따른 결과로 보인다. 그렇다면 자녀가 있어 시간제약이 더 큰 부부는 

어떨까? 18세 미만 자녀가 있는 집단의 경우 처치집단의 부부간 노동시간 차이가 통제집단에 비하여 더 

길다가 2016년에 이르러 통제집단과 동일한 수준이 되었으며, 그 이후로는 두 집단이 동일한 양상으로 움

직이고 있다. 미취학 자녀가 있는 집단은 통제집단과 처치집단간 부부의 노동시간 차이가 2016년 이전까

지 거의 동일하게 유지되다가 2016년 이후 그 차이가 벌어진 뒤 유지되고 있다. 
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〔그림 3〕남편의 처치집단 여부별 부부의 노동시간차이 

그렇다면 이러한 노동시간 차이의 변화가 맞벌이 부부의 부부 노동시간 차이에 의하여 발생하는 것인

지, 아니면 맞벌이 여부에 의하여 발생하는 것인지를 살펴보았다. 우선 맞벌이 부부의 노동시간 차이를 살

펴보았다. 맞벌이 부부의 노동시간 차이는 연도에 따라 다소 변동폭은 있으나 시간이 흐름에 따라 특정한 

추세로 전환되지는 않는 것으로 보인다. 

〔그림 4〕남편의 처치집단 여부별 노동시간

반면, 노동참여율은 시간이 흐름에 따라 남편의 처치 여부에 따른 변화가 부각된다. 그림4를 보면 아내

의 노동시장 참여율은 시간이 흐름에 따라 대체로 증가하고 있는데, 특히 처치집단의 노동시장 참여율이 

눈에 띤다. 통제집단에 비하여 처치집단은 2011년경 노동시장 참여율이 50%내외에 이를정도로 낮았으나, 

시간이 흐름에 따라 통제집단과 동일한 수준으로 그 격차가 줄어들었으며, 특히 2014~2016년 사이 노동참

여율이 크게 늘어났다. 특히 주목할 만한 점은 8세 미만 자녀가 있는 부부다. 8세 미만 자녀가 있을 경우 

남편이 노동시장 내 주 52시간 상한제의 우선 시행대상 여부와 관련 없이 대략 45% 내외의 노동시장 참

여율을 나타낸다. 그러다가 2017년 이후 여성의 노동시장 참여율이 급격하게 높아진다. 같은 기간 통제집

단은 노동시장 참여율의 큰 변화가 나타나지 않으면서 두 집단간 여성의 노동시장 참여율 격차가 큰 폭으

로 벌어지게 된다. 

A. 전체 부부 B. 18세 미만 자녀가 있는 부부 C. 8세 미만 자녀가 있는 부부
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〔그림 5〕남편의 처치집단여부별 아내의 노동참여율

A. 전체 부부 B. 18세 미만 자녀가 있는 부부 C. 8세 미만 자녀가 있는 부부
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수식(1)을 적용한 분석 결과를 담은 표5는 이러한 결과를 일부를 확인시켜 준다. 분석 대상기간동안 여

성의 고용률은 늘어나는데, 전체 여성의 경우 8.5%포인트, 18세 미만 자녀가 있는 경우 7.47%포인트, 8세 

미만 자녀가 있는 여성은 11.7%가 증가한다. 더불어 통계적으로 유의한 수준은 아니나, 대상집단과 2018

년 이후의 시기의 교차항의 크기는 전체 여성에 비하여 18세 미만 자녀가 있는 여성에게, 8세 미만 자녀

가 있는 여성에게 커진다. 특히 8세 미만 자녀가 있는 여성의 경우 그 크기가 대략 6.75%포인트가 된다. 

이러한 결과는 그림4에서 나타난 추세를 대략적으로 설명해준다고 볼 수 있다. 

〈표 5〉여성의 노동참여율 분석 

전체 여성 18세 미만 자녀가 있는 여성 8세 미만 자녀가 있는 여성

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

대상 집단
-0.0863** -0.0777* -0.0524+ -0.0437 0.0241 0.00824

(0.0236) (0.0241) (0.0282) (0.0283) (0.0365) (0.0358)

대상 기간
0.0852*** 0.0805*** 0.0747* 0.0482* 0.117* 0.0983*

(0.0162) (0.0170) (0.0234) (0.0240) (0.0356) (0.0370)

대상 집단 × 대상 

기간

0.0235 0.0105 0.0516 0.0424 0.0675 0.0694

(0.0291) (0.0295) (0.0349) (0.0347) (0.0514) (0.0514)

연도 고정효과 ○ ○ ○ ○ ○ ○

연령, 교육수준 

통제
○ ○ ○

N 20724 20724 11862 11862 6154 6154

주1　: 괄호 안은 개인 아이디를 기준으로 한 클러스터 표준오차임.

주2:　 + p < 0.1, * p < 0.05, ** p < 0.001, *** p < 0.0001

다만 18세 미만 자녀가 있는 여성은 2016년 이전 처치집단과 통제집단 사이의 격차가 크고 2016년 이

후의 변화는 통제집단과 처치집단이 동일하다는 점에 유념할 필요가 있다. 즉 처치집단과 통제집단간의 

전후 차이가 발생하더라도 만약 분석 대상 시점을 2014년 정도로 이동할 경우 이의 효과는 사라지게 되는 

것이다. 따라서 본 연구에서는 사전 추세가 비교적 동일하게 나타나는 8세 미만 자녀가 있는 부부를 대상

으로 세부 분석을 실시하였다. 

표6은 8세 미만 자녀가 있는 이들을 대상으로 처치집단과 기준 시점을 다르게 분석하였다. (1) 열의 분

석은 앞서 표5의 (6)열 분석과 동일하고, (2)열의 분석은 표2에서 구분한 바와 같이 처치집단을 2019년 특



146 2021년 한국복지패널 학술대회

례 대상에서 제외된 이들을 포함하여 2019년 이후 변화를 분석한 것이다. 3번 열은 앞서 Ⅱ장에서 살펴보

았듯 주 52시간제 논의가 이미 2016년 말부터 활발하게 진행되었으며, 2017년 하반기에 이르러 주요 대기

업과 공공기관이 선제적으로 주52시간제를 시행하였다는 점을 감안하여 2017년을 처치기간으로 보고 분석

한 결과이다. 이 세 분석 모두에서 대상 집단과 대상 기간의 효과는 대략 6.9%포인트에서 8.7%포인트 정

도로 나타난다. 다만, 2017년 이후를 대상기간으로 설정한 모델(3)에서만 교차항의 계수가 유의하게 나타

난다. 다만 계수의 유의도는 표준오차의 영향을 받는데, 본 연구는 패널자료를 사용하는 관계로 패널간 개

인의 반복측정을 고려하여 클러스터 표준오차를 구하였으며 이로 인하여 표준오차가 커지면서 계수의 유

의도가 감소하였다는 점을 언급해 둔다. 일반적인 표준오차를 적용할 경우 8세 미만 아동이 있는 이들을 

대상으로 한 표6의 모델(1)~(3)은 모두 유의한 수준으로 나타난다. 

〈표 6〉8세 미만 자녀가 있는 여성의 남편의 주52시간제 향 분석 

(1) 처치집단1 (2) 처치집단2, 2019년 (3) 처치집단1, 2017년 

Coefficient SE Coefficient SE Coefficient SE

대상 집단 0.00824 (0.0358) 0.0244 (0.0312) -0.00476 (0.0366)

대상 기간 0.0983* (0.0370) 0.0887* (0.0388) 0.0941* (0.0366)

대상 집단 × 대상 

기간
0.0694 (0.0514) 0.0814 (0.0548) 0.0872+ (0.0450)

연도 고정효과 ○ ○ ○

연령, 교육수준 

통제
○ ○ ○

N 6154 6154 6154

주1　: 괄호 안은 개인 아이디를 기준으로 한 클러스터 표준오차임.

주2:　 + p < 0.1, * p < 0.05, ** p < 0.001, *** p < 0.0001

이처럼 남편이 특례업종이 아닌 대기업에 종사할 경우 2017년 이후 노동참여율이 대조집단에 비하여 

유의한 수준으로 대략 8%포인트가량 증가하는 까닭은 무엇일까? 앞서 살펴보았듯, 주 52시간제의 효과가 

본인에게는 직접적인 영향을 미치지 못하는 것과는 대조적이다7). 본 연구에서는 표6의 (3)번 모델에 여러 

가지 통제변수를 추가하였다. 우선 배우자의 노동시간 감소가 실제 발생하였을 가능성을 고려하여 배우자

의 노동시간을 통제변수로 추가하였다. 그 결과 배우자의 노동시간 감소는 직접적인 효과를 나타내지 않

았다. 주 52시간의 장시간 노동을 통제한 결과도 동일하게 나타난다. 이들 변수를 통제하여도 대상 집단과 

대상 기간의 교차항 변수는 거의 변화하지 않는다. 마지막으로 배우자의 임금을 통제하였는데, 주 52시간

제로 인하여 특근 등의 감소로 인하여 가구 소득이 감소하였을 경우 소득효과로 인하여 여성의 추가노동

자효과가 나타날 수 있기 때문이다. 그러나 남편의 로그임금을 추가한 (4) 열의 분석 결과 역시 대상집단

과 대상기간의 교차항 변수는 (1)번 열과 비교해 계수의 유의도와 크기 측면에서 전혀 변화가 나타나지 

않았다. 

7) 표 4의 분석을 표6의 모델(3)과 같이 2017년으로 대상기간을 설정하여도 동일하게 유의한 결과를 얻지는 못한다. 
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〈표 7〉 체 표본의 주 52시간 상한제 효과

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

대상 집단
-0.00476 -0.00518 -0.00765 -0.00500

(0.0366) (0.0365) (0.0365) (0.0385)

대상 기간
0.0941* 0.0919* 0.0905* 0.0519

(0.0366) (0.0366) (0.0367) (0.0388)

대상 집단 × 대상 기간
0.0872+ 0.0873+ 0.0872+ 0.0875+

(0.0450) (0.0450) (0.0450) (0.0455)

남편의 노동시간
-0.000934

(0.000761)

남편의 주 52시간 이상 

근로 여부

-0.0257

(0.0234)

남편의 임금
0.00517

(0.0105)

연도 고정효과 ○ ○ ○ ○

연령, 교육수준 통제 ○ ○ ○

산업 고정효과

N 6154 6153 6153 4701

주

1　: 괄호 안은 개인 아이디를 기준으로 한 클러스터 표준오차임.

주2:　 + p < 0.1, * p < 0.05, ** p < 0.001, *** p < 0.0001

Ⅳ. 논의

본 연구는 주 52시간 상한제 시행을 전후하여 개인과 부부의 노동시간이 어떻게 달라졌는지를 살펴보

고자 하였다. 이에 이중차분법을 활용하여 2011년~2019년 사이 개인과 가구의 노동시간을 분석하였다. 분

석결과를 종합하면 주 52시간 상한제가 본격적으로 논의된 2017년 말부터 주 52시간을 초과하는 노동자의 

비율은 줄고 주 40시간의 표준 노동시간을 나타내는 이들의 비율이 큰 폭으로 증가하였다. 특히 주 52시

간 상한제 법의 우선 적용대상인 대기업뿐만 아니라 전체 근로자의 평균적인 근로시간 단축을 확인할 수 

있었다. 이러한 전반적인 노동시간 감소로 인하여 법의 처치집단에 해당하는 우선 적용대상 기업과 통제

집단에 해당하는 특례업종 또는 300인 미만 사업장 사이의 유의한 차이는 확인 할 수 없었다. 

부부의 관점에서 주 52시간 상한제를 살펴보면, 미취학 자녀가 있는 부부 중에서 남편이 주 52시간제 

도입 대상 기업에 종사할 경우 주 52시간 상한제가 본격적으로 논의된 2017년 말 이후 아내의 고용률이 

주 52시간 상한제 비대상 기업에 다니는 남편에 비하여 유의하게 증가하였음을 확인하였다. 이 때 여성의 

고용률 증가 효과는 남편의 노동시간 변화나, 초과근로시간 변화, 소득 수준을 통제하여도 유지된다는 점

에서 본 연구에서 파악하지 못한 여타 요인에 따른 변화일 것으로 예상된다.

한 가지 가능성은 주 52시간 상한제도 도입으로 여타 기업에 비하여 노동시간 감소가 더 큰폭으로 나

타나지는 않더라도 근로시간 단축에 동반하여 대기업을 중심으로 유연근로제도가 도입되었다는 점에 주목

해볼 수 있다. 주52시간 시행 및 장시간 노동체제에 대한 논의는 단순히 근로시간을 축소시키는 것에 국

한하지 않고, 시간선택제와 시차출퇴근제, 선택근무재 등을 확대하는 계기로 작동하기도 하였다. 아래 그

림 5는 기업 규모별로 유연근무제를 도입한 비율을 나타내고 있다. 300인 이상 대규모 사업장에서 관련 

제도 도입의 비율이 가장 높을뿐만 아니라 2017년 이후 대기업과 여타 기업간의 차이가 점차 커지는 양상

을 나타내고 있다. 가장 빈번한 유연근로형태인 시차출퇴근제의 경우 300인 이상 사업장은 2019년 현재 

37.7%를 사용하고 있으나, 100~299인 기업은 도입률이 24.2%에 불과하며, 이 비율은 2017~2019년 사이 증
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가 없이 유지되고 있다. 이 같은 근로시간 관련 부가적인 제도의 도입은 대기업과 중소기업 간 근로시간

의 자율성에 영향을 미쳤으며, 이는 Buchler and Lutz (2021)의 연구결과가 확인하듯, 미취학 자녀를 둔 

여성의 노동참여와도 연결될 여지가 있다. 

〔그림 6〕기업규모별 유연근로제도 도입률 
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자료: 고용노동부,「일가정양립실태조사」. 각년도. https://kosis.kr/statHtml/statHtml.do?orgId=118&tblId=DT_118045_A091&con

n_path=I3에서 2021.9.7. 추출

물론 현재 한국복지패널 조사자료의 한계로 유연근무제의 시행 여부 등을 통제하지 못하였다는 점에서 

위와 같은 결론을 내리기는 조심스럽다. 추후 유연근무제의 활용 여부를 변수로 포함하여 남편의 주52시

간 상한제 적용 대상 여부가 2017년 이후 왜 아내의 노동공급 촉진에 영향을 미치는지를 살펴볼 필요가 

있다. 다만, 본 연구의 결과는 여성의 노동공급이 단순히 여성의 인적자본에 대한 접근이나, 시설 돌봄의 

대안을 제시하는 것 이외에도 노동시장 내 장시간 노동체제를 개선하고, 특히 남성의 노동시간 특성에 영

향을 받을 수 있다는 점에서 의의를 지닌다. 
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최 임 인상이 근로장려세제 수 에 미치는 향1)

김재호(한국노동연구원 초빙연구위원) 

최근 코로나19 확산과 4차 산업의 확산으로 산업부문간 불균형과 양극화가 고착되는 양상을 보이고 있

는 가운데 최근 저소득층가구의 근로촉진과 소득지원을 위해 최저임금인상과 근로장려세제확대가 이루어

졌다. 본 연구에서는 최저임금과 근로장려세제의 상호 작용하여 긍정적인 효과를 가져올 수 있는지를 확

인하기 위해 『한국복지패널조사』10차부터 15차자료를 활용하여 최저임금 증가가 근로장려세제의 수급과 

수급액에 미치는 효과를 살펴봤다. 이를 위해 최저임금과 근로장려세제의 제도변화과정과 관련 선행연구

를 살펴봤다. 이를 통해 근로장려세제와 최저임금간의 연계성이 있음을 확인할 수 있었으며 이를 바탕으

로 최저임금인상의 근로장려세제수급과 급여액에 미치는 효과를 실증분석하였다. 근로장려세제수급 결정

요인은 패널 고정로짓분석(분석1)을 급여액 결정요인은 패널고정회귀분석(분석2)를 각각 실시했다. 최저임

금의 인상효과를 반영하기 위해 수급시점()의 전기( )의 최저임금수급가구여부, 전전기( )의 최저

임금 수급가구여부, 그리고 전년도( )와 전전기( ) 모두 최저임금 수급가구여부를 정책변수로 사용

했다.  최저임금 인상은 결국 시간당임금의 인상을 나타내기 때문에 시간당임금의 자연대수값과 가구주의 

성별, 학력, 연령, 가구 시장소득의 자연대수값, 지역, 등의 통제변수들을 사용했다. 분석결과는 분석1의 모

형1에서 전년에 최저임금 수급자는 높아진 최저임금의 효과로 최저임금 미적용자에 비해 1.2배의 수급가

능성을 나타냈다. 모형2에서도 학력수준은 근로장려세제수급에 음의 효과를 나타냈으며 역시 배우자의 존

재는 수급의 가능성을 3배정도 더 높게 만들었다. 전전년 최저임금 수급가구는 미수급가구보다 1.4배로 전

년보다 더 높은 효과를 나타냈다. 좀 더 확실하게 최저임금인상의 효과를 살펴보기 위해 전년도와 전전년

도 모두 최저임금 수급가구일 경우 모두 비수급인 가구에 비해 1.6배의 높은 수급가능성을 나타냈다. 근로

장려세제의 수급액을 결정하는 요인을 분석2의 모형1과 모형2에서 전년도, 전전녀도의 최저임금수급가구

여부도 통계적으로 유의미한 영향을 미치지 못했지만 모형3에서 전전년과 전년에 모두 최저임금 수급가구

라면 최저임금이 인상되어 가구소득이 늘어나 수급액이 감소하여야 하겠지만 8.6%의 수급액 증가를 가져

온다는 것은 수급자들이 점증구간에 주로 분포함을 알 수 있다.

1. 서론

최근 코로나19 확산 따라 중숙련·중임금 노동자의 일자리가 점차 줄어들면서 소득양극화의 우려가 더욱 

심화되고 있다. 한국은행(2020)은 코로나19 이후 중소기업의 생산 감소폭이 대기업의 두 배 이상 커지면서 

부문간 불균형과 양극화가 고착되어 ‘경제 이중구조’가 심화될 수 있다고 지적했다. 또한 4차 산업의 확산

으로 비대면·디지털화가 가속화되는 과정에서 산업·직업간 불균형이 고착화되고 소득계층간 양극화가 심

화, 자동화·스마트화도 빠르게 확산되면서 중숙련·중위임금 일자리가 소멸되는 직업구조 양극화(job 

polarization)가 심화, 노동소득분배율 하락에 따른 가계-기업간(노동-자본간) 소득분배 격차도 확대될 수 

있을 것이라고 전망했다. 실제로 코로나19 확산 이후로 서비스업 분야에서 플랫폼과 온라인 마켓의 성장

1) 본 연구는 연구자  인의 의견으로 소속기관과 무관하며 현재 연구가 진행중으로 인용은 자제해주시기 바랍니

다.
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이 확산되면서 배달을 전담하는 이동노동자의 수가 늘어났다. 영세소상공인은 코로나19확산에 따른 매출

액 감소, 최저임금 인상에 따른 영업비용증가, 부동산대책에 따른 대출억제로 3중고에 시달리며 자본력의 

차이에 따라 사업의 성패가 엇갈리고 있다. 기존의 오프라인 중심의 영세한 소상공인 매장의 매출은 급격

히 줄어들면서 폐업 또는 고용감소 등으로 이어져 이들이 고용하던 저소득층가구의 고용환경이 크게 변하

고 있다. 

따라서 저소득층가구의 근로촉진을 통한 소득지원을 위한 다양한 정부적 차원의 지원이 필요하며 대표

적으로 최저임금과 근로장려세제를 들 수 있다. 두 제도 모두 저소득층의 근로진작을 통해 소득을 지원한

다는 공통점이 있지만 최저임금제도는 개인을 대상으로 하고 근로장려세제는 가구를 단위로 지원 한다. 

그러다 보니 최저임금제도의 저소득 근로자의 지원이 고소득 가구의 저소득 근로자 가구원의 소득지원으

로 연계되어 최저임금은 역효과를 가져올 수 있어 저소득가구의 소득지원효과는 근로장려세제가 더 효과

적이라는 주장들이 제기되고 있다. 하지만 최근에는 최저임금제도와 근로장려세제의 효과를 비교하기보다

는 상호연계되어 있는 제도로서 상호효과에 대한 관심이 높아지고 있다(기재량․김진희․김재호, 2015; 남

재량․전영준, 2019; 김문정․김빛마로, 2020). 즉 최저임금인상과 근로장려세제의 인상이 동시에 이루어짐

으로써 근로진작과 소득지원의 목적을 달성할 수 있음을 보여주고 있다. 

정부는 가계소득 불평등 완화와 가계소비 진작을 위해 2018년과 2019년에 최저임금수준을 크게 인상했

다. 하지만 근로장려세제의 수급요건(소득기준)이 낮을 경우 최저임금인상으로 가구근로소득이 늘어나 근

로장려세제 수급액이 줄어들거나 낮은 근로장려세제의 수급요건을 초과하여 수급자격을 상실할 수 있어 

오히려 근로를 기피하는 유인이 될 수 있다2). 이 경우 근로장려세제의 소득자격을 인상할 필요가 있어 

2018년 근로장려세제의 소득자격조정이 이루어져 2019년도부터 적용되면서 2018년도의 최저임금수급자의 

2019년 근로장려세제 수급과 수급액이 크게 늘어났다. 이처럼 최저임금과 근로장려세제의 상호 작용하여 

긍정적인 효과를 가져올 수 있다면 두 제도를 서로 연계하여 운영할 필요성이 높아진다. 따라서 본 연구

에서는 『한국복지패널조사』를 활용하여 최저임금 증가가 근로장려세제의 수급과 수급액에 미치는 효과

를 살펴본다. 

최저임금의 수급과 관련되어 몇 가지 논점이 존재한다. 첫째, 실질적으로 최저임금수급자는 이론상으로 

존재할 뿐 명확하게 구분할 수 없다. 가령 1년 동안 상용임금근로자로 매달 월급과 근로시간이 일정하다

면 이를 통해 시간당임금을 산출하여 최저임금수급, 미만, 초과를 구분할 수 있지만 비정규직으로 일한 경

우 1년간 다양한 종류의 일을 할 수 있고 각각의 임금과 근로시간이 차이가 발생해 본 연구에서는 『복지

패널조사』에서 응답한 ‘규칙적으로 일한 경우’의 ‘주당 평균 근로시간’과 ‘일한 달의 월 평균 임금’을 기

준으로 시간당 임금을 추계하고 불규칙적으로 일한 경우에는 ‘일한 날의 시간당 임금’을 바탕으로 최저임

금수급, 미만, 초과를 구분한다. 둘째, 일반적으로 최저임금이 인상되면 고용주의 인건비 부담으로 인해 근

로시간을 감소시키거나 고용을 중단시켜 최저임금을 수급하던 근로자의 근로소득이 오히려 감소할 수 있

고 또는 실업이나 비경활로 이어질 수 있다. 따라서 2017년의 최저임금수급자가 2018년에도 인상된 최저

임금을 수급받는다고 볼 수 없다. 따라서 본 연구에서는 분석의 편의를 위해 2017년의 최저임금 수급자를 

대상은 2018년에도 최저임금의 수급대상이라고 가정한다. 셋째, 최저임금을 명확하게 정의할 수 없다. 

『복지패널조사』가 회고적 가기기입식의 설문조사의 한계로 근로소득이나 근로시간 또는 시간당 임금수

준을 확실히 기억하거나 기억한 금액이 실재 시간당 임금이라고 확신할 수 없다. 따라서 본 연구에서는 

추계된 시간당임금이 공식적인 시간당 최저임금의 ±5%수준 내에 존재할 경우 최저임금 수급자로 정의한

2) 2018년 늘어난 최저임금에 따르면 홑벌이 18,885,240원, 맞벌이 37,770,480원으로 맞벌이가구의 경우 근로장

려세제의 수급요건인 홑벌이 2,100만원 맞벌이 2,500만원 미만을 초과
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다. 넷째, 최저임금 초과자와 미만자의 경우 최저임금인상의 영향을 일정부분 받을 수 있지만 본 연구에서

는 분석의 편의상  초과자는 영향을 받지않으며 받더라도 미비하며 미만자는 최저임금의 인상으로 임금인

상의 압박이 높아져 영세한 고용주더라도 일부 인상이 이루어져 최저임금의 영향을 받는 다고 가정하여 

본 연구에서는 최저임금 수급대상으로 최저임금 수급자와 미만자를 모두 포함한다. 

2. 최 임 제도  근로장려세제의 변화

가. 최 임

최저임금제도는 근로자에 대하여 임금의 최저수준을 보장하여 근로자의 생활안정과 노동력의 질적향상

을 꾀함으로써 국민경제의 건전한 발전에 이바지하게 함을 목적으로 한다(최저임금법 제1조). 2010년 이후 

평균 5～7%정도의 인상률을 보이던 최저임금은 2018년에 전년 대비 16.4%의 높은 인상률을 보이며 시급 

7,530원으로 2019년은 전년 대비 10.9%가 인상된 8,350원으로 결정되었다. 정부는 최저임금 인상을 통해 

임금불평등을 완화하고 소득증가와 소비, 생산증가로 이어지는 선순환 구조를 구축함으로써 경제성장률을 

제고할 수 있을 것으로 기대했다. 하지만 최저임금의 빠른 인상이 소상공인의 경영악화로 이어지면서 

2020년에는 2.9%인상(8,590원)으로 줄어들었고 코로나19가 확산이 되면서 2021년에는 1.5%(8,720원) 인상되

었고 2022년에는 5.0%(9,160원)인상될 것이다. 최저임금 인상율 추이를 살펴보면 2010년부터 기존의 최저

임금의 인상율은 꾸준히 오르기 시작해 2016년에는 8.3%의 인상율을 보였고 2017년에도 7.3%의 인상율을 

보였다. 현 정부의 최저임금연평균증가율을 2017년을 기준으로 계측하면 2021년 7.7%, 2022년에는 7.2%수

준 증가로 추세적으로 살펴볼 때 2017년의 인상율보다도 낮은 수준이며 오히려 2018년, 2019년의 갑작스

런 충격으로 영세소상공인의 인건비 부담을 증대시켰다.

구분
시급 월급

전년대비인상율
CGAR

(2017년기준)금액 인상액 금액 인상액

2022년 9,160 440 1,914,440 91,960 5.0 7.2

2021년 8,720 130 1,822,480 27,170 1.5 7.7

2020년 8,590 240 1,795,310 50,160 2.9 9.9

2019년 8,350 820 1,745,150 171,380 10.9 13.6

2018년 7,530 1,060 1,573,770 221,540 16.4 16.4

2017년 6,470 440 1,352,230 91,960 7.3 -

2016년 6,030 450 1,260,270 94,0560 8.3 -

2015년 5,580 370 1,166,220 77,330 7.1

2014년 5,210 350 1,088,890 73,150 7.2

2013년 4,860 280 1,015,740 58,520 6.1

2012년 4,580 260 957,220 54,340 6.0

2011년 4,320 210 902,880 43,890 5.1

2010년 4,110 - 858,990 - -

<표 1> 최 임  수   인상율
(단위: 원, %)
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나. 근로장려세제

근로장려세제는 일반 국민을 대상으로 하는 사회보험제도와 극빈층을 대상으로 하는 국민기초생활보장

제도 사이에서 혜택을 받지 못하는 근로빈곤층의 근로를 촉진시키기 위해 도입되었다(｢조세특례제한법｣ 

제10절의2). 이를 통해 기존의 사회복지제도하에서 복지혜택에서 배제되었던 차상위계층이 복지혜택을 받

을 수 있는 여건을 마련하였다(김문정․김빛마로, 2020). 뿐만 아니라 근로장려세제는 저소득 근로자와 자

영업자들의 경제활동을 유도하여 시장소득 증대를 통해 탈빈곤을 유도한다는 측면에서 중요한 의의를 갖

는다.(남재량 외, 2009)

근로장려세제는 2006년 ｢조세특례제한법｣ 개정으로 시행근거를 마련하였으며 1년 동안 제도 집행을 위

한 준비과정을 거친 후 2008년 시행, 2009년 최초 신청 및 근로장려금을 지급하게 되었다. 이후 적용대상, 

부양자녀요건, 재산요건, 주택요건을 점차 완화하여 확대되었다. 먼저 적용대상은 2006년 도입당시에는 근

로소득자만을 대상으로 하였으나 2011년 세법개정에는 보험모집인과 방문판매원을 포함시켜 적용대상의 

범위를 확대하였고, 2012년 개정에서는 자영업자까지 확대 되었다. 2017년부터는 종교인, 대한민국 국적의 

부양자녀가 있는 외국인도 포함되었다. 부양자녀는 2006년 도입당시에는 18세 미만의 2인 이상의 부양자

녀와 동거해야했지만 2008년 개정에서는 1인 이상으로 2011년에는 무자녀가구(배우자는 필요)도 추가되었

으며 2012년에는 배우자나 부양자녀가 없어도 수급대상이 되었다. 이후 2013년에는 50대 이상, 2016년 개

정에서는 30에 이상가구에서 무자녀도 수급이 가능해졌으며 2018년 개정에서는 단독가구에 대한 나이제한

이 완전히 폐지되었다. 

주택요건은 2006년에는 무주택자만 가능했으나 2008년 개정시 5천만원 이하 1주택자는 포함되었으며 

2011년 개정부터는 6천만원 이하 1주택으로 확대되었으며 2013년 개정에서는 주택가격과 상관없이 무주택 

또는 1주택자만 가능했고 2016년부터는 주택요건이 폐지되었다. 재산요건도 도입당시 토지, 건물, 자동차, 

전세금 등 합계 1억원 미만이었으나 2013년부터는 1억 4천만원 미만, 1억원 초과시 장려금의 50%만 수급

되었다. 2018년 개정에서는 2억원 미만, 1억 4천만원 초과시 장려금의 50%만 수급되도록 확대되었다. 

소득요건 및 최대지원금액은 2006년 도입당시에는 부부합산 1,700만원 미만 근로 소득자가구에게 최대 

80만원 지급이었으나 2008년에 120만원으로 확대되었다. 2008년에는 120만원으로 확대되었으며 2011년 개

정에서는 부양자녀가 3인인 경우 소득기준 2,500만원 미만일 경우 최대 200만원, 2013년 개정에서는 맞벌

이가구가 2,500만원의 소득기준에서 210만원, 2016년 개정에서는 230만원 2017년에는 250만원으로 꾸준히 

늘어났으며 2018년 개정에 2019년부터 적용되어 2021년 현재 가구원 구성에 따라 연간 부부합산 총소득금

액1)이 단독가구 2,000만원, 홑벌이가구 3,000만원, 맞벌이가구 3,600만원 미만이어야 한다.

1) 총급여액 등에 의하여 장려금액을 산정한다.(조특령 별표 11) 총소득금액은 신청인과 배우자의 ①근로(총급여

액) ②사업소득(사업수입금액x업종별조정률) ③종교인소득(총수입금액) ④이자ㆍ배당ㆍ연금(총수입금액) ⑤기타

소득(총수입금액-필요경비)을 모두 합한 금액이며 총급여액 등은 ①근로(총급여액) ②사업소득(사업수입금액x업

종별조정률) ③종교인소득(총수입금액)만 합한 금액이다.

가구명칭 가구 구분 가구원 구성

단독 가구
배우자1)와 부양자녀2), 70세 이상 

직계존속3)이 없는 가구

홑벌이가구 배우자의 총급여액 등이 3백만원 미만인 가구
배우자 또는 부양자녀 또는 70세 이상 

직계존속이 있는 가구

맞벌이 가구 배우자의 총급여액 등이 3백만원 이상인 가구
신청인과 배우자 각각의 총급여액등이 

3백만원 이상인 가구

<표 2> 근로장려   자녀장려  수  가구원 요건(2018년개정기 )  
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[그림 1] 근로장려  지 액 [그림 2] 자녀장려  지 액 

가구원 구성 (연간) 총급여액등 지급액

단독가구 근로장려금 4 ~ 2,000만원 3 ~ 150만원

홑벌이가구

근로장려금 4 ~ 3,000만원 3 ~ 260만원

자녀장려금 4 ~ 4,000만원
50 ~ 70만원

(자녀 1인당)

맞벌이가구

근로장려금 600 ~ 3,600만원 3 ~ 300만원

자녀장려금 600 ~ 4,000만원
50 ~ 70만원

(자녀 1인당)

<표 3> 근로장려   자녀장려  수  소득요건(2018년개정기 ) 

가구원 구성 구간 총급여액 등 근로장려금

단독가구

점증 400만원 미만 총급여액 등 x400 분의 150

평탄 400만원 이상 ~ 900만원 미만 150만원

점강 900만원 이상 ~ 2,000만원 미만
150만원 - (총급여액 등 - 900만원) x 

1,100분의 150

홑벌이가구

점증 700만원 미만 총급여액 등 x700 분의 260

평탄 700만원 이상 ~ 1,400만원 미만 260만원

점강 1,400만원 이상 ~ 3,000만원 미만
260만원 - (총급여액 등 – 1,400만원) x 

1,600분의 260

맞벌이가구

점증 800만원 미만 총급여액 등 x800 분의 300

평탄 800만원 이상 ~ 1,700만원 미만 300만원

점강 1,700만원 이상 ~ 3,600만원 미만
300만원 - (총급여액 등 – 1,700만원) x 

1,900분의 300

<표 4> 근로장려  지 액(2018년개정기 )  

가구원 구성 총급여액 등 자녀장려금

홑벌이가구

2천100만원 미만 부양자녀수 x 70만원

2천100만원 이상 

4천만원 미만

부양자녀수 x [70만원 - (총급여액 등 - 

2천100만원)x 1천900분의 20]

맞벌이가구

2천500만원 미만 부양자녀수 x 70만원

2천500만원 이상

4천만원 미만

부양자녀수 x [70만원 - (총급여액 등 - 

2천500만원)x 1천500분의 20]

<표 5> 자녀장려  지 액(2018년개정기 )  
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개정

연도
2006년

2008년 개정

(2009년 적용)

2011년 개정

(2012년 적용)

2012년 개정

(2013년 적용)

적용

대상
근로소득자

근로소득자 

보험모집인, 방문판매원

(좌동)

2015년부터 자영업자까지 확대 

적용시(고소득전문직과 

일정소득금액 이상 사업자 제외)

부양

자녀

2인(18세미만)

(4인 가족 기준)

1인(18세 미만)

(3인 가족 기준)

무자녀가구 추가

(단, 배우자 필요)

(좌동)

(60세 이상은 배우자 또는 

부양자녀 없어도 가능)

소득

요건, 최대

지급액

부부합산 1,700만원 미만 

최대 80만원 지급

부부합산 1,700만원 미만 

최대 120만원 지급

부양

자녀

소득

기준

(만원)

최대

지급액

(만원)

없음 1,300 70

1인 1,700 140

2인 2,100 170

3인~ 2,500 200

(좌동)

재산

요건
토지, 건물, 자동차, 전세금 등 합계 1억원 미만

주택

요건
무주택

무주택

(5천만원 이하 1주택 포함)

무주택

(6천만원 이하 1주택

포함)

개정

연도

2013년 개정

(2014년 적용)

2016년 개정

(2017년 적용)

2017년 개정

(2018년 적용)

2018년 개정

(2019년 적용)

적용

대상
(좌동)

종교인, 대한민

국 국적의 부

양자녀가 있는

외국인도 포함

부양

자녀

(좌동)

(단, ‘16년 50대이상, ’17년 

40대이상 가능)

2018년부터

30세 이상 가구 포함

단독가구에 대

한 나이 제한

폐지(30세 미만 단독가구도 

수급가능)

소득

요건, 최대

지급액

구성

소득

기준

(만원)

최대

지급액

(만원)

단독

가구
1,300 70

홑벌이 2,100 170

맞벌이 2,500 210

구성

소득

기준

(만원)

최대

지급액

(만원)

단독

가구
1,300 77

홑벌이 2,100 185

맞벌이 2,500 230

구성

소득

기준

(만원)

최대

지급액

(만원)

단독

가구
1,300 85

홑벌이 2,100 200

맞벌이 2,500 250

구성

소득

기준

(만원)

최대

지급액

(만원)

단독

가구
2,000 150

홑벌이 3,000 260

맞벌이 3,600 300

재산

요건

1억 4천만원 미만

(1억원 초과시 장려금의 50%만 수급)

2억원 미만(1억 4천만원 

초과 시 장려금 50%만 

수급)

주택

요건

무주택 또는 1주택

(주택가격기준 삭제)
주택 요건 폐지

<표 6> 근로장려세제 수 기  개정 연
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2. 선행연구

최저임금과 근로장려세제 관련한 기존의 선행연구 대부분은 각각의 고용효과와 소득불평등 효과에 대

한 분석이 주를 이루고 있으며 소비와 관련된 추정결과를 제시한 연구도 일부 있다. 최근에는 두 제도간

의 상호효과를 분석한 연구들이 조금씩 이루어지고 있다.  

최저임금의 고용효과 관련 실증연구들은 일관된 결론을 제시하지 못하고 있다. Allegretto et al.(2011)와 

Dube(2010)는 미국에서 최저임금이 고용에 미치는 영향은 없거나 매우 미미하다고 주장했다. 하지만 

Neumark et al.(2014)는 이들의 연구들의 방법론적 한계를 지적하며 최저임금이 고용을 낮추는 분명한 효

과가 존재한다고 주장했다. Manning(2015)는 영국사례에서 최저임금이 고용에 미치는 영향을 규정하기 어

렵다고 주장했다. 결론적으로 최저임금이 고용에 미치는 영향에 대한 어떠한 일관된 결론이 존재하지 않

는다. 최근 우리나라 최저임금 인상과 고용에 관한 연구로 이경호․김지환․최지훈(2019)은 우리나라 노동

시장의 높은 경직성 때문에 최저임금의 인상으로 인한 부정적 영향이 신규근로자에게 전이될 수 있고, 임

금 인상에 따른 근로시간 조정으로 기업이 대응할 수 있기 때문에 이를 고려하여 2008년～2017년 「고용

형태별 근로실태조사」 원자료를 사용하여 추정하였다. 분석 결과 최저임금 인상이 신규근로자 고용을 감

소시키고 초단시간(주 15시간 미만) 신규근로자의 비중을 증가시키는 부정적인 효과가 나타나고 있다. 특

히 최저임금의 인상에 취약한 계층인 여성, 청년층과 고령층, 고졸 이하 등 저임금․저숙련 근로자의 비중

이 큰 집단에서 주로 나타나고 있었다. 

한편, 실증연구들은 최저임금의 인상이 빈곤의 완화에 대하여 다음의 이유들로 인하여 기여하지 못함을 

보여준다(Sabia, 2015). 첫째, 다수의 빈곤 가구는 최저임금의 혜택을 받지 못한다. 그 이유는 빈곤한 가구

들이 빈곤한 주된 이유가 시간당 임금이 낮아서가 아니라, (a) 적은 노동시장, (b) 소득 대비 너무 많은 가

구 구성원, (c) 2차(또는 3차) 소득자의 부재이기 때문이다. 둘째, 노동시장이 경쟁적이면 최저임금 인상은 

고용을 감소시키고 또한 고용된 근로자들의 노동시간을 감소시킬 수 있다. 일부의 선행연구들은 최저임금

이 저소득 가구의 소득에 오히려 부정적인 영향을 미침을 보여준다(Neumark & Wascher, 2001; 

Burkhauser et al., 1996; Neumark & Wascher, 2008). 반면, Romich(2018)는 최저임금제도의 빈곤 빈곤감

소효과가 작기는 하지만, 그 효과가 저소득가구에 집중되어 있음을 보여준다.

Burkhauser(2015)에 따르면 최저임금 인상은 빈곤을 줄이는 효과적인 메커니즘이 아니며 최저임금 인상

은 빈곤을 줄이는 인과적 증거는 거의 없다. 그 이유는 최저임금 인상으로 얻는 대부분의 근로자는 가난

한(또는 거의 가난한) 가정에 살지 않으며, 가난한 가정에 사는 일부 근로자는 오히려 최저임금 인상으로 

직장을 잃게 된다. 반면 근로장려세제는 빈곤을 줄이는 효과적인 방법으로 저소득층과 중위소득 가정의 

근로자의 세후 임금 비율만 인상하고, 부양 자녀 수에 따른 세금 공제 증가, 그리고 이러한 가족의 노동력 

참여와 고용을 증가시킨다는 증거가 있습니다.

또한 최저임금 인상과 소득불평등에 관한 연구로 조경엽(2018)은 완전동태모형을 이용하여 최저임금의 

경제적 영향을 분석하였다. 최저임금 인상은 우리나라의 산업구조의 특성, 최저임금 대상자의 구성, 고용

구조 등을 고려하면 최저임금의 인상에 따른 소득불평등 확대는 당연한 결과로 분석하고 있다. 더욱이 최

저임금의 급격한 증가로 근로장려금을 반납하거나 수혜대상에서 제외되는 경우 실질적인 소득증가 없이 

빈곤에서 벗어나지 못하는 악순환을 초래할 수도 있다고 보고 있다. 홍민기(2018)는 최저임금 인상이 고용

에는 유의미한 영향을 미치지 않았으나 노동시간을 유의하게 감소시킨다는 것을 발견하였다. 황선웅(2019)

은 가구별 최저임금 영향률 차이를 이용한 비선형 이중차분모형을 추정한 결과 2018년의 최저임금 인상이 
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저소득 가구의 소득증가와 빈곤율을 감소시키고 소득불평등을 완화하는데 긍정적인 영향을 미치는 것으로 

나타났다.  

기존의 연구들에서는 주로 최저임금과 EITC의 고용과 빈곤에 미치는 각각의 영향을 기초로 두 제도를 

비교하거나 또는 보완적인 시각에서 바라보았지만, 최근에는 두 제도의 상호작용에 대한 관심도 나타나고 

있으며 Neumark & Wascher(2011)는 이에 대한 선도적인 연구를 수행한 바 있다. 가장 대중적으로는 

EITC의 증가로 인하여 임금이 감소되는 효과를 최저임금의 인상으로 대응함으로써 EITC의 효과성을 증

진시킬 수 있다는 논의가 있을 수 있으나, 엄밀히 말하면 이는 단순히 최저임금의 분배적 효과일 뿐이며, 

최저임금이 EITC의 효과성을 증진시키는 효과는 아니다(Neumark & Wascher, 2011).

최저임금과 EITC의 상호작용은 특정 집단에 대한 고용을 증가시킴으로써 분배적 효과를 가져오는 측면

에서 찾을 수 있다(Neumark & Wascher, 2011). 예를 들어, 인상된 최저임금 수준이 한부모 여성의 의중

임금(reservation wage)보다 아래일 경우, 최저임금의 인상은 한 부모 여성을 노동시장에 참여시키게 할 

수 없다. 그러나 높은 최저임금과 높은 EITC의 결합은 한 부모 여성의 의중임금보다 실효임금(effective 

wage)을 높게 함으로써, 한부모 여성을 노동시장으로 진입시킬 수 있으며, 이는 10대로부터 한 부모 여성

으로의 분배적 효과를 가져올 수 있다. 그러나 EITC의 수급권이 없는 저숙련 노동자는 높은 최저임금과 

높은 EITC 각각으로부터 이중적인 부정적 고용 영향을 받을 수 있다.

3. 자료  기술통계

가. 자료 

본 연구에서는 최저임금인상이 근로장려세제수급에 미친 효과를 분석하기 위해 『한국복지패널조사』

(10차~15차)를 사용한다. 근로장려세제에 대한 주요 연구 자료로 『한국복지패널조사』, 『한국노동패널조

사』, 『재정패널조사』을 주로 사용하고 있는데 차상위계층을 과다표집하는 『한국복지패널조사』에서 

관측치가 가장 많아 근로장려세제관련 연구에 가장 적합하다. 하지만 패널조사의 경우 조사 시점과 발표 

시점 간 2년간의 간극이 존재하여 근로장려금을 지급받는 가구수가 제한적이어서 구성효과 혹은 수혜 집

단의 이질성에 따른 이질적인 노동공급 효과 등을 고려할 수 없는 등의 한계점이 존재한다(김문정․김빛

마로, 2020).

『한국복지패널조사』를 10차(2014년)부터 가장 최근 자료인 15차(2019년)을 사용하는 이유는 13차(2017

년)에 2018년 최저임금수준이 공표되었으며 『한국복지패널조사』가 2014부터 경제활동관련 변수들이 통

일성 있게 조사됐기 때문이다. 특히 주당 근로시간, 월평균 임금 등이 안정되게 조사되고 있다. 『한국복

지패널조사』는 조사시 이전 1년 동안의 경제활동과 자산상태 그리고 소비를 조사하고 가구주와 가구원에 

대한 인적자원도 전년도 12월 31일을 기준으로 한다. 따라서 2021년도에 발표된 15차 조사는 2020년에 조

사가 이루어지고 2019년의 경제활동과 근로장려세제를 포함한 가구소득을 조사하기 때문에 실제 근로장려

세제의 판단기준이 되는 근로소득은 2018년의 근로소득임을 알 수 있다. 따라서 13차 조사와 14차 조사에

서 시간당임금의 변화가 크게 나타날 것이며 이에 따른 근로장려세제의 변화는 15차에서 근로장려금 수급

과 지급액을 통해 알 수 있다. 근로장려세제수급과 수급액에 직접적으로 영향을 미치는 변수는 전년도 근

로변수 본 연구에서는 가구의 전년도 시간당임금을 사용한다.   
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10차 11차 12차 13차 14차 15차

발표시점 2016 2017 2018 2019 2020 2021

조사시점 2015 2016 2017 2018 2019 2020

소득발생시점 2014 2015 2016 2017 2018 2019

<표 7> 『한국복지패 조사』차수별 소득발생시  

 

나. 변수  기술통계

본 연구에서는 최저임금인상의 근로장려세제수급에 미치는 영향을 살펴보기 위해 근로장려세제수급여

부와 수급액을 종속변수로 하여 가구구성원의 노동시장에서의 성과를 가구단위로 통합하여 가구원 중에 

최저임금수급자가 있는 가구를 최저임금수급가구로 분류하여 최저임금의 효과를 살펴보았다. 최저임금은 

그 크기의 차이가 있지만 매년 계속해서 오르기 때문에 최저임금의 수급자는 전년도의 수급자보다 인상된 

최저임금을 수급한다.

급격한 최저임금의 인상이 공표된 2017년 규칙적인 근로자의 시간당 임금은 시간당 1.7만원 수준으로 

일반가구는 1.8만원, 중위소득의 60%이하에 해당하는 저소득층가구는 0.8만원으로 일반가구의 절반에도 

미치지 못했다. 불규칙 근로자의 시간당임금은 전체 근로가구가 1.5만원, 일반가구가 1.7만원 그리고 저소

득층가구는 1.1만원으로 역시 저소득층가구의 시간당 임금의 차는 매우 크게 나타났다. 하지만 최저임금이 

크게 오른 2018년의 시간당임금은 그 이전에 비해 큰 차이를 나타내지 않았다. 특히 저소득층가구의 경우 

규칙적 근로자의 시간당임금이 0.9만원 수준으로 큰 차이가 없으며 불규칙 근로자의 시가당임금도 2018년

에는 0.9만원으로 비슷한 수준이며 2019년에 1.4만원으로 일반가구의 1.5만원과 비슷한 수준으로 늘어났다. 

이는 2014년 이후 일반가구의 경우 주당 근로시간은 44.6시간에서 2019년 41.7시간으로 줄어들었지만 월 

평균임금은 동기에 260.2만원에서 302.0만원으로 꾸준히 늘어나 시간당 임금도 1.6만원에서 1.9만원으로 올

랐다. 이는 앞서 언급한데로 기술수준에 따라 임금수준이 양극화되고 있음을 단적으로 보여준다. 

전체가구 일반가구 저소득층가구

년도 구분 빈도 평균 표준편차 빈도 평균 표준편차 빈도 평균 표준편차

2014

주당 근로시간 5,629 43.5 (15.0) 4,974 44.6 (14.0) 655 34.8 (19.2)

월 평균임금 4,634 241.1 (181.7) 4,144 260.2 (181.8) 490 80.3 (61.6)

시간당임금 4,620 1.5 (1.1) 4,130 1.6 (1.1) 490 0.7 (0.5)

불규칙 시간당임금 361 1.1 (0.9) 237 1.2 (1.1) 124 0.8 (0.4)

2015

주당 근로시간 5,407 43.6 (14.7) 4,869 44.7 (13.4) 538 33.5 (20.4)

월 평균임금 4,543 251.5 (191.4) 4,098 270.2 (191.3) 445 79.1 (63.5)

시간당임금 4,529 1.6 (1.6) 4,084 1.6 (1.7) 445 0.7 (0.5)

불규칙 시간당임금 377 1.3 (1.6) 276 1.5 (1.8) 101 0.8 (0.4)

2016

주당 근로시간 5,299 43.2 (15.1) 4,758 44.6 (13.9) 541 31.3 (19.8)

월 평균임금 4,507 258.0 (192.7) 4,058 277.6 (192.2) 449 80.6 (64.1)

시간당임금 4,492 1.6 (1.2) 4,044 1.7 (1.2) 448 0.7 (0.5)

불규칙 시간당임금 382 1.1 (0.8) 266 1.3 (0.9) 116 0.8 (0.5)

2017

주당 근로시간 5,343 41.9 (15.4) 4,726 43.7 (13.8) 617 28.5 (19.9)

월 평균임금 4,563 263.6 (210.1) 4,024 289.2 (209.9) 539 72.2 (59.0)

시간당임금 4,555 1.7 (1.5) 4,016 1.8 (1.6) 539 0.8 (0.6)

불규칙 시간당임금 336 1.5 (2.0) 229 1.7 (2.1) 107 1.1 (1.7)

<표 8> 균등화소득에 따른 가구구분별 평균 시간당임  
(단위: 명, 만원)
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    주: 균등화 소득에 따른 가구구분은 공공부조 이전의 균등화 경상소득의 중위 60% 기준

최저임금수급여부를 가구구성원 단위로 살펴보면 가구전체에서 최저임금 수급자와 최저임금마저도 받

지 못하는 미수급자의 비중이 점차 확대 되고 있다. 특히 저소득가구의 경우 2014년 최저임금보다 높은 

임금을 받는 근로자의 비율이 95.6%였으나 계속해서 줄어들어 2019년에는 89.4%로 늘어났고 미수급자의 

비율도 7.1%로 매우 높은 수준이다.   

초저임금수급 또는 미수급의 구성원이 있는 가구를 최저임금 가구로 가정했을 때 역시 초과가구의 비

중이 2014년 93.0%에서 86.5%로 크게 줄어들었으며 저소득층가구에서는 93.1%에서 84.6%로 더 크게 줄어

들어 저소득층가구의 최저임금 수급을 강화할 필요가 있다. 

전체가구 일반가구 저소득층가구

년도 구분 빈도 평균 표준편차 빈도 평균 표준편차 빈도 평균 표준편차

2018

주당 근로시간 5,309 41.0 (15.2) 4,687 43.0 (13.4) 622 26.0 (19.0)

월 평균임금 4,534 268.5 (198.0) 3,985 294.9 (195.5) 549 76.7 (68.4)

시간당임금 4,527 1.7 (1.3) 3,978 1.8 (1.3) 549 0.9 (0.5)

불규칙 시간당임금 358 1.3 (0.7) 255 1.4 (0.7) 103 0.9 (0.4)

2019

주당 근로시간 5,250 39.1 (14.6) 4,569 41.7 (12.4) 681 22.2 (17.0)

월 평균임금 4,487 271.6 (200.5) 3,897 302.0 (196.3) 590 70.8 (68.2)

시간당임금 4,478 1.7 (1.2) 3,888 1.9 (1.2) 590 0.9 (0.6)

불규칙 시간당임금 277 1.4 (0.8) 207 1.5 (0.7) 70 1.4 (1.1)

년도 구분
전체가구 일반가구 저소득가구

빈도 비율 빈도 비율 빈도 비율

2014

초과 16,146 (96.9) 11,436 (97.4) 4,710 (95.6)

수급 139 (0.8) 92 (0.8) 47 (1.0)

미수급 379 (2.3) 210 (1.8) 169 (3.4)

2015

초과 15,443 (96.6) 11,065 (97.3) 4,378 (94.8)

수급 189 (1.2) 99 (0.9) 90 (2.0)

미수급 357 (2.2) 206 (1.8) 151 (3.3)

2016

초과 14,769 (95.8) 10,580 (96.5) 4,189 (94.0)

수급 162 (1.1) 102 (0.9) 60 (1.4)

미수급 491 (3.2) 285 (2.6) 206 (4.6)

2017

초과 14,309 (95.9) 10,240 (96.9) 4,069 (93.5)

수급 253 (1.7) 122 (1.2) 131 (3.0)

미수급 361 (2.4) 209 (2.0) 152 (3.5)

2018

초과 13,661 (94.8) 9,857 (95.9) 3,804 (91.8)

수급 299 (2.1) 130 (1.3) 169 (4.1)

미수급 458 (3.2) 288 (2.8) 170 (4.1)

2019

초과 12,590 (93.5) 9,051 (95.3) 3,539 (89.4)

수급 288 (2.1) 151 (1.6) 137 (3.5)

미수급 582 (4.3) 300 (3.2) 282 (7.1)

<표 9> 균등화소득에 따른 가구구분별 최 임  수 자 비율
(단위: 명, %) 

연도 구분
전체가구 일반가구 저소득층가구

빈도 비율 빈도 비율 빈도 비율

2014
초과 6,432 (93.0) 3,713 (93.0) 2,719 (93.1)

수급 482 (7.0) 280 (7.0) 202 (6.9)

2015
초과 6,200 (92.2) 3,622 (92.6) 2,578 (91.7)

수급 523 (7.8) 291 (7.4) 232 (8.3)

<표 10> 최 임  이하 시간당 임  수 가구 비율 
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근로장려세제 수급의 빈도는 최초지급이 이루어진 2009년 큰 변화가 없었지만 2012년에 개정되어 2015

년부터 적용된 자영업자확대로 인해 수급자의 빈도가 크게 늘어났으며 이후 2018년까지 소득기준액이 고

정됨에 따라 수급자 빈도가 다소 낮아지지만 2019년에 소득기준이 크게 완화되면서 수급자의 빈도가 높아

졌다. 평균지급액도 2015년 이전까지는 비스하게 85만원 내외에서 지급되었지만 이후에는 수급빈도는 높

아졌지만 지원금액이 점차 줄어들다가 2019년부터 수급자수 뿐만 아니라 수급액도 크게 늘어났다. 

최저임금인상이 급격히 오른 2018년의 근로장려세제가 지급되는 2019년을 기준으로 근로장려세제 수급

여부를 기준으로 기초통계를 살펴보면 다음과 같다. 수급가구의 남성가구주 비율이 59.9%, 비수급가구의 

남성가구주비율이 65.3%로 비수급가구의 남성가구주비율이 다소 높게 나타났으며 가구주 평균 연령은 수

급가구가 61.1세, 비수급가구가 64.4세로 비수급가구의 가구주연령이 다소 높게 나타났다. 가구주 학력은 

수급가구보다 비수급가구의 학력수준이 대학졸 및 대학원이상에서 더 높게 나타났다. 배우자는 비수급가

구에서 55.9%가 있고 수급가구에서는 49.2%만이 있다고 응답했다. 가구유형은 비수급가구에서 단독가구비

율이 35.2%로 수급가구의 단독가구비율 30.7%보다 다소 높게 나타났으며 수급가구는 모자, 부자가구에서 

더 높게 나타났다. 거주지는 비수급가구의 경우 서울에 거주비율이 비수급가구에 비해 높도 수급가구는 

연도 구분
전체가구 일반가구 저소득층가구

빈도 비율 빈도 비율 빈도 비율

2016
초과 5,969 (90.7) 3,493 (90.7) 2,476 (90.7)

수급 612 (9.3) 359 (9.3) 253 (9.3)

2017
초과 5,902 (91.2) 3,461 (92.0) 2,441 (90.0)

수급 572 (8.8) 302 (8.0) 270 (10.0)

2018
초과 5,620 (88.8) 3,297 (89.3) 2,323 (88.0)

수급 711 (11.2) 395 (10.7) 316 (12.0)

2019
초과 5,215 (86.5) 3,048 (87.9) 2,167 (84.6)

수급 814 (13.5) 420 (12.1) 394 (15.4)

분류 년도 빈도 평균지급액 최소값 최대값

근로장려세제

2009 104 81.0 39.0 120

2010 78 85.0 39.8 144

2011 91 91.9 34.2 120

2012 129 87.1 46.7 200

2013 87 85.6 46.4 200

2014 151 89.7 50.6 200

2015 230 84.8 54.1 240

2016 294 74.3 50.4 210

2017 344 69.4 52.6 270

2018 329 72.6 56.4 270

2019 667 96.1 64.0 330

자녀장려세제

2015 231 66.1 36.0 200

2016 210 70.1 36.4 200

2017 225 60.0 36.0 180

2018 199 62.1 36.5 150

2019 168 93.1 45.9 250

<표 11> 연도별 근로장려세제  자녀장려세제 수  빈도  평균지 액
(단위:, 명, 만원)  
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광역시 거주비율이 더 높게 나타났다. 정기적 근로의 주당 근로시간은 수급가구가 39.5시간 비수급가구가 

33.3시간으로 수급가구가 더 높게 나타났으며 월평균임금은 수급가구가 171.8만원 비수급가구가 206.2만원

으로 수급가구의 급여가 더 높았으며 시간당임금은 수급가구와 비수급가구가 1.3만원으로 비슷하게 나타

났다. 전체 가구에서 근로장려세제(아동수당포함)수급의 비율은 12%수준이며 수급가구의 평균 근로장려수

급액(아동수당포함)은 109.9만원으로 나타났다. 최저임금이하의 시간당임금을 수급한 가구주 또는 가구원

이 있는 가구비율은 13.5%이며 수급가구는 36.1%, 비수급가구는 10.4%로 나타났으며 2018년의 경우에는 

수급가구가 23.2%, 수급가구는 7.2% 였으며 2017년에는 수급가구가 15%비수급가구가 3.6%로 수급가구에

서 훨씬 높게 나타났다.

변수
전체가구 비수급가구 수급가구

평균 (표준편차) 평균 (표준편차) 평균 (표준편차)

가구주성 64.7 (47.8) 65.3 (47.6) 59.9 (49.0)

가구주 연령 64.0 (16.4) 64.4 (16.4) 61.1 (16.1)

학력

고졸이하 4,588 (76.1) 3,990 (75.2) 598 (82.4)

전문대졸 391 (6.5) 340 (6.4) 51 (7.0)

대학졸이상 1,050 (17.5) 973 (18.3) 77 (10.7

배우자(유=1) 55.1 (49.7) 55.9 (49.7) 49.2 (50.0)

가구유형

단독 2,092 (34.7) 1,869 (35.2) 223 (30.7)

모자 46 (0.8) 25 (0.5) 21 (2.9)

부자 23 (0.4) 18 (0.3) 5 (0.7)

조손또는소년소녀가장 16 (0.3) 14 (0.3) 2 (0.3)

기타 3,852 (63.9) 3,377 (63.7) 475 (65.4)

거주지

서울 793 (13.2) 717 (13.5) 76 (10.5)

광역시 1,632 (27.1) 1,407 (26.5) 225 (31.0)

시 2,331 (38.7) 2,059 (38.8) 272 (37.5)

군 1,102 (18.3) 966 (18.2) 136 (18.7)

도농복합군 171 (2.8) 154 (2.9) 17 (2.3)

주당 근로시간 34.1 (39.7) 33.3 (40.0) 39.5 (36.7)

월평균임금 202.1 (294.2) 206.2 (306.0) 171.8 (183.7)

시간당임금 1.3 (1.9) 1.3 (1.9) 1.3 (1.2)

비정기 시간당임금 0.1 (0.4) 0.1 (0.3) 0.1 (0.4)

근로장려세제수급 12.0 (32.5) 0.0 (0.0) 100.0 (0.0)

근로장려수급액 13.2 (45.1) 0.0 (0.0) 109.9 (79.2)

최저임금수급여부 13.5 (34.2) 10.4 (30.5) 36.1 (48.1)

최저임금 수급여부

(2018년)
11.5 (32.0) 8.9 (28.5) 30.6 (46.1)

최저임금수급여부

(2017년)
9.1 (28.8) 7.2 (25.9) 23.2 (42.2)

최저임금 수급여부

(2017, 2018년 모두)
5.0 (21.7) 3.6 (18.6) 15.0 (35.7)

관측치 6,029 5,303 726

<표 12> 2019년기  근로장려세 수 여부별 가구특성

주: 학력, 가구유형, 거주지는 범주형 변수로 빈도와 비율을 나타냄
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4. 실증분석

가. 분석모형

 본 연구에서는 최저인금 인상의 근로장려세제 수급에 미치는 효과를 살펴보기 위해 분석1에서 근로장

려제도 수급여부를 종속변수로 하는 이항 로지스틱 회귀분석을 실시한다. 최저임금인상의 효과를 나타낼 

독립변수로 (1) 2017년 최저임금수급여부, (2) 2018년 최저임금수급여부 그리고 (3) 2017년과 2018년 모두 

수급 또는 비수급 여부를 사용한다. 또한 최저임금 인상은 결국 시간당임금의 인상을 나타내기 때문에 시

간당임금의 자연대수값을 통제변수에 사용한다. 

이항 로지스틱 회귀분석은 종속변수가 예(1)/아니오(0)의 이항명목변수일 경우 유용하게 쓰이는 통계적 

방법으로 근로장려세제의 수급여부를 종속변수로 즉 수급을 1로, 비수급을 0으로 설정하여 FE 패널로짓모

형을 다음과 같이 설정할 수 있다.

Pr      ′  (1)

Pr    는 근로장려세제수급 여부의 확률이며 는 근로장려세제의 수급여부에 영향을 미

치는 특성변수로 본 연구의 주된 정책변수인 최저임금관련 변수들과 가구주의 성별, 학력, 연령, 가구 시

장소득의 자연대수값, 지역, 등의 통제변수들을 나타낸다. 

분석2에서는 최저임금 인상에 따른 근로장려세제수급액의 변화를 분석하기 위해 회귀분석을 사용한다. 

종속변수   는 근로장려세제액의 자연대수값을 사용하고 독립변수로는 앞서 사용한 (1) 2017년 최저임금

수급여부, (2) 2018년 최저임금수급여부, (3) 2017년과 2018년 모두 수급 또는 비수급 여부을 정책변수로 

사용하고 역시 시간당임금의 자연대수값과 가구주의 성별, 학력, 연령, 가구 시장소득의 자연대수값, 지역, 

등의 통제변수들을 사용한 고정효과(FE)모형을 사용한다. 

    ′  

나. 분석결과

모형1 모형2 모형3

가구주성

(남성=1)

-0.574 -2.0367*** -0.6292

(0.5633) (0.1305) (0.5330)

가구주연령
0.0481 -0.1588 0.0203

(1.0492) (0.8532) (1.0205)

가구주연령

제곱

-0.0003 0.0009 -0.0001

(0.9997) (1.0009) (0.9999)

가구주학력

(고졸이하기준)

전문대졸

-0.5245 -3.7367** -0.5253

(0.5918) (0.0238) (0.5914)

<표 13> 최 임 인상의 근로장려세제 수 에 미치는 향 
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먼저 모형1에서 학력수준이 높을수록 시장에서 시간당 임금수준이 높아 근로장려세제 수급을 받을 가

능성은 상대적으로 낮게 나타났다. 하지만 배우자가 있을 경우 수급의 가능성이 무배우자에 비해 거의 두 

배 이상으로 높게 나타났다. 전기의 시간당 임금은 근로장려세제의 수급가능성을 더 높이는 것을 알 수 

있다. 전년에 최저임금 수급자는 높아진 최저임금의 효과로 최저임금 미적용자에 비해 1.2배의 수급가능성

을 나타냈다. 모형2에서도 학력수준은 근로장려세제수급에 음의 효과를 나타냈으며 역시 배우자의 존재는 

수급의 가능성을 3배정도 더 높게 만들었다. 전전년 최저임금 수급가구는 미수급가구보다 1.4배로 전년보

다 더 높은 효과를 나타냈다. 좀 더 확실하게 최저임금인상의 효과를 살펴보기 위해 전년도와 전전년도 

모두 최저임금 수급가구일 경우 모두 비수급인 가구에 비해 1.6배의 높은 수급가능성을 나타냈다.  

근로장려세제의 수급액을 결정하는 요인을 분석하는 모형1에서 전년도 최저임금수급여부는 근로장려세

제 수급애 통계적으로 유의한 결과를 나타내지 못했다. 모형2에서 전전녀도의 최저임금수급가구여부도 통

계적으로 유의미한 영향을 미치지 못했지만 모형3에서 전전년과 전년에 모두 최저임금 수급가구라면 당연

히 최저임금이 인상되어 가구소득이 늘어나 수급액이 감소하여야 하겠지만 8.6%의 수급액 증가를 가져온

다는 것은 수급자들이 점증구간에 주로 분포함을 알 수 있다. 

  

모형1 모형2 모형3

대학졸이상
-2.3803** -1.8046 -2.2969*

(0.0925) (0.1645) (0.1006)

배우자

(유=1)

0.7778** 1.1132** 0.8166**

(2.1767) (3.0441) (2.2628)

가구유형

(단독기준)

모자

-0.9718 -1.0409 -0.9932

(0.3784) (0.3532) (0.3704)

부자
1.1642 0.7601 1.1069

(3.2034) (2.1386) (3.0251)

조손또는소년소녀가장
0.8839 0.4126 0.7463

(2.4202) (1.5107) (2.1091)

기타
-0.7263** -0.8723** -0.7147**

(0.4837) (0.4180) (0.4893)

거주지

(서울기준)

광역시

0.5197 0.7172 0.587

(1.6815) (2.0486) (1.7986)

시
0.7804 0.9878 0.8687

(2.1824) (2.6853) (2.3837)

군
0.9556 0.8895 1.0388

(2.6002) (2.4340) (2.8260)

도농복합군
0.1862 -0.0817 0.2829

(1.2047) (0.9216) (1.3270)

ln 전기시간당임금
0.2126** 0.1221 0.148

(1.2369) (1.1299) (1.1595)

최저임금 수급여부

(전년)

0.1937*

(1.2137)

최저임금 수급여부

(전전년)

0.3166**

(1.3725)

최저임금 수급여부

(모두)

0.4473***

(1.5641)

관측치 3,302 2,315 3,105

가구수 787 665 764

주: 괄호안은 Odd Ratio

***  p<0.01, ** p<0.05, * p<0.1
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모형1 모형2 모형3

가구주성

(남성=1)

-0.3747 -0.0027 -0.3352

(0.3660) (0.5830) (0.3650)

가구주연령
0.1181 -0.0017 0.1132

(0.1100) (0.1380) (0.1100)

가구주연령

제곱

-0.0009 -0.0002 -0.0008

(0.0010) (0.0010) (0.0010)

가구주학력

(고졸이하기준)

전문대졸

0.9454 1.4843* 0.9834

(0.6090) (0.7980) (0.6070)

대학졸이상
-0.9796 -0.8965 -0.9922

(0.6960) (0.7090) (0.6940)

배우자

(유=1)

0.4431 0.2438 0.4393

(0.3400) (0.5550) (0.3390)

가구유형

(단독기준)

모자

0.2223 0.1146 0.2216

(0.3330) (0.3590) (0.3330)

부자
-0.2838 -0.3968 -0.3128

(0.3970) (0.4160) (0.3960)

조손또는소년소녀가장
-0.2109

(0.8070) (0.0000) (0.0000)

기타
-0.0892 -0.1067 -0.1118

(0.2650) (0.2780) (0.2640)

거주지

(서울기준)

광역시

0.4787 1.0756** 0.4874

(0.4730) (0.5410) (0.4710)

시
0.6296 0.9207** 0.6263

(0.3830) (0.4470) (0.3820)

군
0.7978 1.2848* 0.7892

(0.6290) (0.7070) (0.6500)

도농복합군
-0.4187 -0.0002 -0.4193

(0.6320) (0.7950) (0.6290)

ln 전기시간당임금
-0.0875 -0.0431 -0.0527

(0.0570) (0.0660) (0.0600)

최저임금 수급여부

(전년)

0.0117

(0.0600)

최저임금 수급여부

(전전년)

0.0973

(0.0680)

최저임금 수급여부

(모두)

0.1623*

(0.0860)

상수값
0.0569 3.9217 0.2071

(3.5440) (4.5770) (0.5320)

관측치 1,894 1,589 1,849

R^2 0.02 0.028 0.023

가구수 997 907 984

주: 괄호안은 표준오차

***  p<0.01, ** p<0.05, * p<0.1

<표 14> 최 임 인상의 근로장려세제 수 액에 미치는 향 
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5. 요약  결론

 최근 코로나19 확산과 4차 산업의 확산으로 산업부문간 불균형과 양극화가 고착되는 양상을 보이고 

있는 가운데 최근 저소득층가구의 근로촉진과 소득지원을 위해 최저임금인상과 근로장려세제확대가 이루

어졌다. 본 연구에서는 최저임금과 근로장려세제의 상호 작용하여 긍정적인 효과를 가져올 수 있는지를 

확인하기 위해 『한국복지패널조사』10차부터 15차자료를 활용하여 최저임금 증가가 근로장려세제의 수급

과 수급액에 미치는 효과를 살펴봤다. 이를 위해 최저임금과 근로장려세제의 제도변화과정과 관련 선행연

구를 살펴봤다. 이를 통해 근로장려세제와 최저임금간의 연계성이 있음을 확인할 수 있었으며 이를 바탕

으로 최저임금인상의 근로장려세제수급과 급여액에 미치는 효과를 실증분석하였다. 근로장려세제수급 결

정요인은 패널 고정로짓분석(분석1)을 급여액 결정요인은 패널고정회귀분석(분석2)를 각각 실시했다. 최저

임금의 인상효과를 반영하기 위해 수급시점()의 전기( )의 최저임금수급가구여부, 전전기( )의 최

저임금 수급가구여부, 그리고 전년도( )와 전전기( ) 모두 최저임금 수급가구여부를 정책변수로 사

용했다.  최저임금 인상은 결국 시간당임금의 인상을 나타내기 때문에 시간당임금의 자연대수값과 가구주

의 성별, 학력, 연령, 가구 시장소득의 자연대수값, 지역, 등의 통제변수들을 사용했다.  

분석결과는 모형1에서 학력수준이 높을수록 근로장려세제 수급을 받을 가능성은 상대적으로 낮게 나타

났지만 배우자가 있을 경우 수급의 가능성이 무배우자에 비해 거의 두 배 이상으로 높게 나타났다. 전기

의 시간당 임금은 근로장려세제의 수급가능성을 더 높이는 것을 알 수 있다. 모형1에서 전년에 최저임금 

수급자는 높아진 최저임금의 효과로 최저임금 미적용자에 비해 1.2배의 수급가능성을 나타냈다. 모형2에서

도 학력수준은 근로장려세제수급에 음의 효과를 나타냈으며 역시 배우자의 존재는 수급의 가능성을 3배정

도 더 높게 만들었다. 전전년 최저임금 수급가구는 미수급가구보다 1.4배로 전년보다 더 높은 효과를 나타

냈다. 좀 더 확실하게 최저임금인상의 효과를 살펴보기 위해 전년도와 전전년도 모두 최저임금수급가구일 

경우 모두 비수급인 가구에 비해 1.6배의 높은 수급가능성을 나타냈다.  

근로장려세제의 수급액을 결정하는 요인을 분석하는 모형1에서 전년도 최저임금수급여부는 근로장려세

제 수급애 통계적으로 유의한 결과를 나타내지 못했다. 모형2에서 전전녀도의 최저임금수급가구여부도 통

계적으로 유의미한 영향을 미치지 못했디만 모형3에서 전전년과 전년에 모두 최저임금 수급가구라면 당연

히 최저임금이 인상되어 가구소득이 늘어나 수급액이 감소하여야 하겠지만 8.6%의 수급액 증가를 가져온

다는 것은 수급자들이 점증구간에 주로 분포함을 알 수 있다. 

이를 통해 최저임금제도는 근로장려세제에 일정한 영향을 주고 있으며 근로장려세제를 통한 저소득층

의 소득지원을 위해서는 최저임금인상이 근로장려세제의 제도변화에 반영되어 효과를 확대시킬 필요가 있

다. 이는 근로장려제의 소득기준을 최저임금 인상폭과 연동을 고려해야하며 지급액을 고려할 때는 최저임

금인상에 따른 고용효과를 적절히 반영할 필요가 있다. 

 



김재호/최저임금인상이 근로장려세제 수급에 미치는 영향  167

참고문헌

기재량, 김진희, 김재호(2015), 『근로장려세제가 수급자의 시간당 임금에 미치는 효과』, ｢정책분석평가학

회보｣ 제25권 제3호: 289~312

김문정․김빛마로(2020), 「2019년 확대·개편된 근로장려세제의 노동공급 효과」, 한국조세재정연구원

남재량․전영준(2019), 「최저임금제와 근로장려세제의 관련성 및 정책과제」, 한국노동연구원

남재량(2017), 「근로장려세제(EITC)의 성과연구」, 한국노동연구원

한국은행(2020), 「코로나19 위기 이후의 성장불균형평가」 





Session2

――

1. 청년의 다차원적 빈곤 변화: 2010년과 2019년 청년층의 빈곤 비교

2. 베이비부머 가구주의 빈곤탈출에 영향을 미치는 요인에 관한 연구: 

1~15차 복지패널 자료를 이용하여

[제2주제]

빈곤 및 배제





청년의 다차원  비곤 변화: 2010년과 2019년 청년층의 빈곤 비교1)

Changes in Multidimensional Poverty among Young adult 

변금선(서울연구원), 이혜림(서울연구원)

본 연구는 한국복지패널조사자료를 활용하여 2010년 20~30대 청년과 2019의 20~30대 청년이 경험한 다

차원적 빈곤 실태와 다차원적 빈곤 요인의 변화를 분석하였다. 청년의 다차원적 빈곤 지표 선정을 위해 

36인의 전문가 패널을 대상으로 2라운드 델파이 조사를 하여, 총 7개 영역 15개의 빈곤 지표를 선정하였

고, 이를 기반으로 합산방식과 조정방식을 적용한 다차원적 빈곤율을 산출하였다. 분석결과, 최근 청년의 

다차원적 빈곤 위험이 높아진 것을 확인하였으며, 이는 노인집단과 전체 연령집단의 다차원적 빈곤율 혹

은 빈곤 위험이 감소하는 경향을 보인 것과 대조적이다. 20대 청년은 과거보다 최근 주거, 경제, 교육역량 

차원 빈곤율이 증가하였으며, 30대 청년은 사회적 자본과 건강의 상대적 빈곤 위험이 높아진 것을 확인하

였다. 이와 더불어 청년의 특성별 다차원 빈곤 변화를 확인한 결과, 고등학교 졸업 이하의 저학력, 여성, 

실업 등과 같은 전통적 빈곤 위험집단 외에도 30대, 부모와 동거하는 청년의 빈곤 위험이 증가한 것을 확

인하였다. 본 연구는 전통적 빈곤 연구의 관점에서 소득 빈곤이라는 단일한 빈곤 지표를 적용할 때보다 

다차원적 빈곤을 적용할 때 이행기 청년의 결핍과 박탈 상태를 더욱 정확하게 파악할 수 있음을 보여준

다. 또한, 본 연구는 코로나19로 인해 이행기 청년의 사회적 위험이 가중될 우려가 큰 상황에서 청년층의 

빈곤 위험을 실증자료를 이용해 분석하였다는 점에서 의미가 있다. 청년층의 다차원적 빈곤에 대응하고, 

청년의 삶의 질을 높이기 위한 정책을 마련할 필요가 있다.

 Keyword : 청년, 이행기 청년, 빈곤, 다차원적 빈곤, 실현능력접근 

1. 서론

본 연구는 한국복지패널자료를 이용해 2010년과 2019년 20~30대 청년이 경험하는 다차원적 빈곤 실태

를 비교 분석하고, 이를 통해 청년기에 경험하는 이행기의 사회적 위험과 자원의 결핍과 배제 양상이 어

떻게 변화하였는지 확인하는 것을 목적으로 한다.

전통적으로 빈곤은 아동, 노인 빈곤을 중심으로 연구되었고, 풍요의 시대, 선진국으로 도약한 한국사회

의 청년에게 빈곤은 주된 사회적 문제가 아니라고 여겨져 왔다. 청년의 빈곤은 한부모 청년이나 보호시설 

퇴소 청년 등 일부 집단에 한정되거나, 부모에게서 독립하는 과정에 관측되는 일시적 현상으로 치부되었

으며, 청년 빈곤에 관한 실증연구도 청년 가구의 소득 빈곤(김수정, 2010; Byun, 2020) 혹은 근로 빈곤(변

금선, 2012)을 중심으로 제한적으로 이루어졌다. 사회에 첫발을 내딛는 시기에 성인으로 이행에 필요한 자

원과 기회가 박탈, 배제, 결핍되는 청년의 다차원적 빈곤의 위험이 어떤 영역에 집중되고, 얼마나 커졌는

지, 그리고 이를 촉발한 요인은 무엇인지 확인할 필요성이 있다.

1) 이 연구는 변금선·이혜림(2021)의 ‘서울시 청년의 다차원적 빈곤 실태에 관한 연구’(서울연구원, 발행예정) 일부를 발췌, 전면 

재분석한 연구이므로 인용할 경우 저자에게 연락해주시길 부탁드립니다.
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코로나19는 아동에서 성인으로 전환을 경험하고, 삶을 계획해 나가는 청년에게 더 큰 위험으로 다가오

고 있으며, 청년의 미래를 ‘봉쇄’하고 있다. OECD(2021)에 따르면 코로나19로 인한 실직과 소득감소의 위

험은 특히 여성, 청년, 저임금 노동자에게 집중되어 나타났다. 코로나19의 시작과 함께 청년의 노동시간은 

26% 이상 감소하였는데, 이는 중·장년 성인 노동자의 약 2배 수준에 달한다. 교육을 마치고 노동시장 진

입을 앞둔 청년의 구직상황이 나빠지면서 15~29세 니트 비율은 2019년 10%에서 2020년 말 12%로 증가하

였다(OECD, 2021). ILO는 ‘노동시장 밖으로 밀려난 채 남겨진’ 청년들이 단절되고 격리된, ‘락다운 세대

(Lock down generation)’가 될 우려가 있음을 경고했다(ILO, 2020). 이 같은 상황은 우리나라 청년에게서

도 관측된다. 2020년 서울시에 거주하는 19~39세 청년을 대상으로 코로나19로 인한 경험을 조사한 결과, 

코로나19로 취업과 창업 준비 계획에 차질이 생긴 경험(39.3%), 교육·역량 강화의 어려움(46.6%)과 더불어 

건강 악화(10.8%), 생활 유지의 어려움(29.6%)을 겪은 청년의 비율이 높았고, 절반에 가까운 청년들이 단

절·고립으로 인한 정서적 문제(46.3%)를 경험하였다(변금선 외, 2020). 

코로나19로 인한 사회적 위험의 증가는 청년에게만 국한된 문제가 아니다. 청년기에 경험하는 거대한 

재난은 중장년, 노년으로 이어지는 전 생애에 부정적 영향을 미칠 뿐만 아니라, 부모세대와 다음 미래세대

의 부담으로 확대, 재생산된다. 스스로 삶을 꾸려나갈 역량을 상실한 청년이 노년, 중년이 된다면, 사회의 

핵심적 성장동력이 되어야 할 이들을 사회가 부양해야 하는 또 다른 재난에 봉착할 수 있기 때문이다. 전 

생애에서 가장 건강한 시기, 풍부한 역량과 능력을 바탕으로 다양한 기회를 마주하고 끊임없는 선택을 통

해 삶의 여정을 시작해야 하는 시기에 닥친 코로나19는 청년이 그 어떤 세대보다 더 암울한 현실을 마주

하고, 미래를 부정적으로 전망하게 만들고 있다. 

이와 더불어 생애과정, 노동, 산업, 경제영역 등 사회구조의 변화는 청년이 이행기에 경험하는 사회적 

위험의 양상을 질적으로 변화시킬 수 있다. 노동시장 불안정성 증대와 학력 인플레이션, 그리고 가족에 관

한 청년세대의 인식 변화는 청년기 핵심적 사회적 과업의 이행-교육자격의 획득, 직업의 탐색 및 노동시

장 진입과 정착, 부모로부터의 경제적, 물리적 독립, 새로운 가족의 형성과 자녀의 출산과 양육-을 지연시

키거나, 불이행하도록 만들고 있고, 그 결과 청년의 생애과정은 탈표준적으로 변화하고 있다(이병희 외, 

2010; 변금선, 2018). 졸업, 독립, 결혼, 출산으로 대표되는 청년기의 대표적 사회적 과업 이행이 관측되는 

연령이 점차 늦춰지고 있다. 대졸자의 학업 기간은 ’07년 46개월에서 ’20년 51개월로, 첫 취업 소요기간은 

’05년 9개월에서 ’20년 10개월로 늘어났으며, 졸업 후 취업 경험이 없는 비율도 ’05년 8.3%에서 ’20년 15%

로 약 2배가량 증가하였다(통계청 경제활동인구조사 청년층 부가조사 각 년도). 여성의 초혼 연령은 ’09년 

28.7세에서 ’19년 30.6세로 증가했고, 첫 자녀 출산 연령은 ’95년 26.4세에서 ’18년 31.9세로 높아졌다(통계

청 인구동향조사 각 년도). 이는 결혼에 대한 인식 변화를 통해서도 확인 가능한데 20대의 ‘반드시 결혼해

야 함’ 응답 비율은 ’08년 16.2%에서 ‘20년 8.1%로 약 10년 사이 절반 수준으로 감소하였다(통계청 사회조

사 각 년도). 이러한 교육, 노동, 결혼 이행의 지연은 독립의 지연으로 이어지고 있다2). 이에 따라 청년이 

생각하는 청년 연령도 점차 높아져, 청년 연령의 상한 범위는 2016년 29.5세에서 2019년 32.5세로 증가하

였다(변금선 외, 2019).

청년정책이 특정 연령을 대상으로 하는 경직된 방식의 사회정책이 아니라, 자율적이고 독립된 시민으로 

이행하는 청년의 변화에 대응하는 혁신적 사회정책으로 기능해야 하는 이유도 여기에 있다. 이행기 청년

의 변화와 새로운 사회적 위험에 대응하기 위한 청년정책을 마련하기 위해서는 현재의 청년이 어떤 사회

2) 통계청 사회조사에 따르면 자녀와 동거하는 65세 이상에게 그 사유를 조사한 결과, ‘자녀 독립이 어려워서’라고 응답한 비율이 

2018년 24.8%에서 2019년 31.9%로 증가하였다. 한편, 전통적으로 주거의 독립을 측정하는 대리지표로 사용되는 첫 주택 구입 

연령은 2008년 40.9에서 2018년 43.3세로 증가하였다(주거실태조사 각 년도). 
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적 위험에 직면하고, 그러한 양상이 과거의 청년과 어떻게 다른지 확인할 필요성이 있다. 그러나 청년의 

문제와 청년을 위한 지원에 관한 높은 사회적 관심에도 불구하고, 청년의 변화한 삶을 총체적으로 조망하

는 실증연구는 드물다. 일부 연구가 청년의 다차원적 삶의 실태를 분석하고 있으나(김문길 외, 2017; 변금

선·김기헌, 2019), 단일시점 횡단적 분석에 그친다는 점에서 과거와 현재 청년의 삶을 진단하고 미래를 예

측하기 위한 근거로 활용하기에 미흡하다. 

본 연구의 궁극적 목적은 청년의 사회적 위험을 자원과 기회의 결핍이라는 빈곤의 관점에서 분석하고, 

코로나19 이전 이행기 청년에게서 관측된 다차원 빈곤의 특성과 그 변화를 실증적으로 확인하여, 청년이 

코로나19 이후 록다운 세대로 전락하지 않도록 하기 위한 청년정책의 방향을 모색하는 것이다. 따라서 본 

연구는 다음 두 가지 측면에서 기존 연구의 한계를 보완하고자 하였다.

첫째, 본 연구는 청년기 삶을 총체적 관점에서 진단하였다. 2020년 청년기본법 시행으로 청년정책이 사

회정책으로 자리매김하였으며, 정책영역도 고용 이외의 영역으로 확장되었다. 그러나 청년연구는 여전히 

고용정책 중심, 정책 공급자의 관점에 머물러 있는 것으로 보인다. 본 연구는 청년의 관점에서 청년 개인

을 둘러싼 다차원적 삶의 영역에서 자원과 기회의 결핍과 배제 실태를 파악하여 청년의 삶을 진단하였다. 

이를 위해 본 연구는 청년의 삶을 Sen의 실현능력 접근을 기반으로 한 ‘다차원적 빈곤(Multidimensional 

Poverty)’ 개념을 적용해 분석하였다. 다차원적 빈곤은 이행기 사회적 과업을 수행하는 과정에서 청년이 

경험하는 사회적 위험을 특정 영역의 자원과 기회의 결핍과 배제를 통해 관측할 수 있게 해준다는 점에서 

이행기 청년의 삶을 진단하는데 매우 유용한 개념이다. 둘째, 본 연구는 코로나19 이전 청년의 다차원적 

빈곤 특성을 체계적으로 분석한다는 점에서 코로나19의 시기 효과가 청년의 삶에 미친 부정적 영향을 실

증적으로 검증하기 위한 사전연구로서 의미를 갖는다. 본 연구는 현재의 청년세대와 과거의 청년세대의 

빈곤 특성의 차이를 확인하기 위해 연령-시기-코호트(Age-Period-Cohort) 분석방법의 개념적 틀을 차용하

였다. 본 연구의 주된 관심은 현재의 청년과 과거의 청년이 경험하는 빈곤을 비교하는 것이므로 시기 효

과를 통제하기 위하여 2008년 글로벌 금융위기의 충격이 완화된 2010년, 그리고 코로나19 직전인 2019년 

청년세대의 다차원적 빈곤 변화를 분석하였다. 

본 연구의 구성은 다음과 같다. 먼저 빈곤 개념의 확장에 관한 논의를 검토하고 이를 통해 청년 빈곤을 

개념적으로 정의하였다. 이어서 청년 빈곤에 관한 실증연구를 검토하여 기존 연구의 한계를 보완하기 위

한 연구전략을 마련하고, 연구방법과 분석대상을 제시하였다. 마지막으로, 청년의 다차원적 빈곤의 변화 

추이를 체계적으로 분석하고, 정책적 함의를 도출하였다.

2. 연구배경  

1) 빈곤 개념의 확장 : 소득빈곤에서 다차원  빈곤으로 

빈곤이란 무엇인가? 빈곤은 자유로운 개인의 권리가 침해된 상태로, 사회구성원의 권리 보장 수준을 반

영하는 핵심적 개념이다(Townsend, 2005). 오랫동안 국제 빈곤 문제에 대응해온 유니세프(UNICEF)는 “빈

곤은 인권과 인간의 존엄을 거부하는 것으로 최저선의 교육, 건강, 안전과 위생을 넘어 사회 주류로부터의 

배제, 나아가 주변부에서 사회적 의사결정에 목소리를 내지 못하고 스티그마를 갖고 살게 되는, 빈곤선 그 

이상의 의미를 갖는다”고 설명했다(UNICEF, 2000). 

빈곤은 인간다운 삶을 영위하는데 필요한 최소한의 자원이 부족한 상태로 정의할 수 있다. 하지만 빈곤

을 하나의 개념으로 정의하는 것은 상당히 어렵다. ‘인간다운 삶’의 포괄 범위, ‘최소한’의 기준, ‘자원’의 
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종류, ‘부족한 상태’를 평가하는 기준은 사회, 경제, 문화, 역사적 맥락에 따라 변하기 때문이다3). 

전통적으로 빈곤은 절대적 수준에서 최저생계에 필요한 물질적 자원이 없는, ‘가난한 상태’로 인식되어

왔다. 이러한 맥락에서 빈곤은 인간에게 필요한 물질적 욕구를 충족하기 위한 소득이 없는 경우로 정의되

며, 빈곤에 관한 대부분의 연구는 빈곤 여부를 판단하기 위한 단일한 기준선을 정하고, 빈곤선 아래에 있

는 사람들이 몇 명이고, 그들의 삶이 기준선 위에 있는 비빈곤 집단과 어떤 차이가 있는지 분석한다. 단일

한 기준선을 정하는 방식은 절대적 방식과 상대적 방식이 있는데, 초기에는 절대적 방식으로 생존에 필요

한 필수자원(식품, 옷, 집 등의 의식주)을 장바구니에 담고 그 물건의 가격으로 최저생계비를 산출해 빈곤

선을 정하는 전물량 방식(market basket, Rowntree 방식)을 적용하였다. 절대적 방식은 인구 대부분이 생

존을 위한 기본욕구가 충족되지 않은 저개발 국가에는 유용하지만, 일정 수준 이상의 경제 성장을 이룬 

국가의 빈곤을 측정하는 데 적합하지 않다. 따라서 우리나라를 포함하여 주요 선진국들은 사회구성원이 

평균적인 삶의 수준을 빈곤 기준선에 적용하여, 상대적으로 ‘standard of living’에 미치지 못하는 집단을 

빈곤한 것으로 간주하는 상대적 방식으로 빈곤선을 정하고 있다. 한편, 빈곤 정책대상을 특정하기 위한 빈

곤율 산출은 단일한 화폐 기준-가처분소득이 중위소득의 특정 비율 미만-을 이용한 소득 빈곤으로 측정한

다4). 

1970년대 이후 빈곤 개념은 단일차원 소득 빈곤에서 상대적 박탈, 배제, 결핍을 포괄하는 다차원적 빈

곤으로 확대되었고, 인간다운 삶을 유지하는데 필요한 최소한의 자원의 범위도 화폐적 소득에서 인간의 

삶 전반으로 확장되었다. 다차원적 빈곤의 개념은 타운센드(Townsend)의 사회적 배제 개념을 통해 본격

적으로 학술적 논의가 시작되었으며, 아마르티아 센(A Sen)의 역량 이론(theory of capability)을 토대로 

체계화되었다. 센은 역량을 “개인이 가치를 두고 추구하는 행위나 상태(doings and beings)를 달성할 수 

있도록 하는 기회의 집합(Robeyns, 2005; 구교준 외, 2017 : 88 재인용)”이라고 정의하였으며, 자원의 투입

과 산출이 아닌 실현되지 않은 기회의 집합으로서 삶의 역량을 통해 인간의 삶을 평가해야 한다고 제안하

였다. 이후 누스바움(Nussbaum)은 삶의 역량을 기초역량(basic capability)과 상위역량(advanced 

capability)으로 조작적으로 개념화하였다. 기초역량에는 생명과 건강, 안전, 환경, 경제가 포함되고, 상위역

량에는 교육, 관계, 여가, 정치참여가 포함된다(구교준 외, 2017: 92-94). 센의 역량 관점은 UNDP(United 

Nations Development Programme)의 다차원적 빈곤 지표(MPI, Multidimensional Poverty Index), 인간개

발지수(Human Development Index), OECD의 삶의 질 지표(Quality of Life Index) 등에 영향을 미쳤다. 

<표 1>은 단일차원의 소득 빈곤과 다차원 빈곤의 특성, 강점, 한계를 요약한 것이다. 소득 빈곤은 빈곤

층과 비빈곤층을 구분하고, 인간다운 삶을 위해 요구되는 물질적 욕구를 명확하게 계량화된 수치로 보여

줄 수 있다. 그러나 인간이 일상생활에서 경험하는 빈곤의 실제 현상을 정확하게 측정하지 못하고, 개인이 

처한 다양한 욕구에 관한 고려 없이 단일한 빈곤선을 적용한다는 제약이 있다. 소득 빈곤은 가구의 가처

분소득이 빈곤선에 미달하는지 파악하여 빈곤율을 계산하는데, 이때 활용하는 소득정보는 자기보고 소득

으로 응답자의 회고오류와 소득 문항의 측정오류에서 자유롭기 어렵다5). 이에 더해 소득은 인간다운 삶

을 영위하는데 필요한 자원과 기회를 구매하는데 필요한 경제적 구매력을 보여줄 뿐, 실제 개인이 어떤 

3) 빈곤연구는 빈곤에 관한 과학적 연구의 시초라고 할 수 있는 찰스 부스(Charles Booth)의 ‘Life and Labour of the People in 

London’(1889)과 시봄 라운트리(Seebohm Rowntree)의 ‘Poverty, A Study of Town Life’(1901) 이후 한 세기 넘게 이어져 왔

으나, 빈곤의 정의와 측정에 관해서는 1970년대 후반에서야 중요한 연구주제로 다루어지기 시작하였다(Kakwani and Silber, 

2008, xiv-xv). 

4) OECD의 상대적 빈곤 기준선은 중위소득의 40~60%를 활용하며, 우리나라의 국민기초생활보장제도 생계급여 기준선은 중위소

득의 30%이고, 주거급여는 45%, 교육급여는 50%를 적용하고 있다.

5) 우리나라의 공식 빈곤율은 행정데이터를 이용해 보정한 가계금융복지조사 자료의 소득정보를 이용해 산출하므로 정보 정확성

이 확보되지만, 자기기입식 조사자료의 소득은 신뢰도를 확보하기 어렵다는 제약이 있다.
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자원과 기회가 부족한지 알 수 없다. 요컨대, 소득 빈곤은 경제적 자원 이외에 인간의 삶에 필요한 다양한 

욕구를 반영하기 어렵고, 시장에서 구매하기 어려운 재화(건강 등)의 결핍을 직접 측정하기 어렵다. 

다차원적 빈곤은 소득 이외의 다양한 삶의 영역에서 발생하는 결핍, 박탈, 배제를 포괄한다는 점에서 

소득 빈곤의 한계를 보완할 수 있다. 그러나 영역과 지표 선정의 모호성, 영역을 구성하는 요소(지표)의 

상호작용성, 시간 차원의 영향, 그리고 빈곤 수준 차이 측정 측면에서 한계가 있다. 첫째, 다차원적 빈곤을 

어떤 영역과 지표를 이용해 측정할지에 관한 합의된 기준이 없어서 결과의 일관성을 유지하기 어렵고, 지

역, 대상에 따른 빈곤 수준을 비교하는데 제약이 있다. 둘째, 영역과 지표의 상호작용성과 관련하여 다차

원 영역이나 영역에 포함된 지표가 대체 혹은 보완관계를 형성할 경우, 개인의 빈곤 상태를 명확하게 파

악하기 어렵다. 예를 들어, 식사를 거르고 집세를 조금 더 많이 내는 경우는 대체적 관계인데 이 경우 영

역별 빈곤은 달라지지만, 개인의 총 효용(utility)은 같다. 반면, 대출을 받아서 대학에 가는 경우 단기적으

로는 소득을 줄이기 때문에 경제적 빈곤과 대체적이나, 중장기적으로는 미래 소득을 증가시키는 보완적 

관계를 형성한다. 이 경우 교육의 한계효용을 더 높아져 총효용이 변화한다(Kakwani & Silber, 2008, 

xiv-xv). 셋째, 다차원 빈곤은 현시점 기준의 영역별 빈곤을 측정하지만, 현재의 특정 영역의 빈곤이 시간

이 지남에 따라 다른 영역에 어떤 영향을 미치는지 고려하기 어렵다. 마지막으로 가장 핵심적인 제약은 

다차원적 빈곤의 ‘다차원성’으로 인해 ‘빈곤’ 연구의 목적인, 누가 얼마나 가난한지에 관한 수직적 격차를 

식별하기 어렵다는 점이다. 예를 들어, 경제적 영역에서 빈곤한 A와 노동과 건강영역에서 빈곤한 B에 대

해 누가 더 빈곤한 것인지 판단하기 어렵다는 제약이 있다. 이를 보완하기 위해 알키에르(Alkire)와 포스

터(Foster)는 차원 계수를 적용해 조정지수를 산출하는 방법을 제안하였으며(Alkire and Foster, 20015), 퍼

지셋 분석(fuzzy-set ideal type analysis)을 이용해 다차원 지표를 하나의 단일지수로 전환하는 방식을 이

용하기도 한다(Lemmi & Betti, 2006).

구분 소득 빈곤 다차원적 빈곤

영역 단일영역 다차원 영역 

빈곤선 기준 계량화된 단일 빈곤선 자원·기회의 결핍, 박탈, 배제

특성
간접적 지표

절대적 최소한의 삶 혹은 상대적 평균

직접적 지표 

상대적 혹은 적정수준의 삶 가정  

강점
공식적 소득분배지표로 활용 

정책대상 빈곤층 선별의 정확성  

빈곤의 실질적 상태 반영  

개인의 다양한 욕구 반영 가능

한계

소득정보의 불확실성

경제 이외 욕구 수준 미반영

비화폐적 재화의 결핍 측정 어려움 

빈곤 영역과 지표선정의 모호성

영역과 요소간 상호작용, 시점 문제 

빈곤의 수직적 격차 식별의 어려움 

출처: 변금선·이혜림(2021) 표 2-1 발췌  

〈표 1〉소득 빈곤과 다차원  빈곤의 비교  

2) 청년빈곤의 정의 : 이행기 청년의 다차원  빈곤

생애과정 관점(Life-course perspective)에서 청년은 생애주기 중간단계에 위치하며, 초기성인기, 성인이

행기, 발현성인기를 경험한다(변금선, 2018). 청년이 경험하는 이행기는 다양한 사회적 역할을 획득하는 시

기라는 점에서 다른 연령층이 경험하는 이행기와 구분되고, ‘아동’에서 ‘성인’으로의 생애 전환기라는 점에

서 차별성이 있다. 이 시기 청년은 부모 가구(원가구)로부터 공간적, 경제적으로 자립하는 과정에서 다양

한 상태(state)와 지위(status) 변화를 경험하며, 학교 졸업, 취업, 주거독립, 부모로부터의 경제적 자립, 새

로운 가구의 형성과 자녀 양육 등 다양한 사회적 과업을 수행한다(변금선, 2020).
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이러한 청년의 특성을 고려할 때 청년 빈곤은 다차원적 빈곤 관점에서 정의할 필요가 있다. 첫째, 소득 

빈곤은 청년의 빈곤 수준을 왜곡할 수 있다. 우리나라는 법적인 성년이 되면 경제적, 물리적으로 독립하는 

서구 국가와 달리, 경제적으로 자립할 준비가 되기 전까지 대학진학이나 취업, 결혼 등 특별한 사유가 없

으면 부모와 함께 사는 것이 일반적이다6). 우리나라 청년의 높은 부모동거 비율로 인해 단일차원의 소득 

빈곤으로 청년 빈곤을 정의할 경우, 독립한 청년의 빈곤은 과대추정되고, 부모에게서 독립하지 않은 청년

의 빈곤은 과소추정될 우려가 있다. 독립한 청년은 사회초년생으로 근로 생애에서 소득수준이 가장 낮으

며, 부모와 함께 사는 청년은 부모의 소득에 가려져 청년 개인의 실질적인 경제적 능력을 판단하기 어렵

다. 둘째, 청년의 이행기 특성을 고려할 때, 청년이 경험하는 빈곤은 다른 연령집단이 경험하는 빈곤보다 

역동적이다. 교육자격의 획득, 노동시장 진입과 정착, 새로운 가구의 형성과 주거의 독립 등 다양한 사회

적 과업을 이행하는 과정에서 발생하는 기회자원의 결핍과 그 결과 발생하는 사회적 배제는 화폐 자원인 

소득만으로 설명하기 어렵다. 일례로, 청년기 경험하는 실업은 근로소득의 상실뿐만 아니라 ‘일자리 기회’

의 결핍과 미래 사회경제적 지위 획득 가능성에도 부정적 영향을 미친다. 

따라서 본 연구에서는 청년 빈곤을 청년의 이행기 특성과 센의 역량 관점을 적용하여 ‘성인초기 사회적 

과업 이행에 필요한 다차원적 자원과 기회가 결핍, 박탈, 배제된 상태’로 정의하였다, 다음 <그림 1>은 앞

에서 서술한 청년의 이행기 사회적 과업에 따른 다차원 영역의 빈곤 위험요인과 그 결과를 간략히 도식화

한 것이다. 

〔그림 1〕이행기 청년의 사회  험  

사

회

적

과

업

교육자격 획득 구직과 일자리 이행 주거 분리(독립) 가족 형성 

교육자격 직업 정보 일자리 독립된 주거 새로운 가구 형성 

위

험

요

인

 학비 부담

 일-학업 병행

 학업중단

 구직비용 부담 

 햐향 취업 

 정보 비대칭성(부정

확한 채용정보) 

 저임금

 불안정노동 

 위험한 일터환경(직

장내 괴롭힘, 성희

롱, 감정노동, 산업

재해)

 주거비 부담

 범죄 위험 노출

 열악한 주거 환경 

 주거정보 부족 

 1인가구 위험 가중

 가족돌봄으로 인한 

소득상실, 경력단절

결

과 

저학력

경제적 자립역량 

상실 

장기실업

구직 포기 

근로빈곤

잦은 이직

이직 포기 

주거 빈곤

독립 포기

가족형성 포기

일·생활 균형 포기

니트, 사회적 고립, 부채부담, 불건강 등

출처: 변금선·이혜림(2021) 그림2-1 발췌  

 3) 청년 빈곤 추이와 실증연구 검토 

청년은 전통적으로 빈곤의 주된 관심 대상이 아니었다. 청년 빈곤율은 다른 연령대보다 높지 않다. [그

림 2]는 2017년 기준 OECD 국가의 연령대별 빈곤율이다. 대부분 청년보다 아동이나 노인 빈곤율이 높다. 

우리나라의 경우, 청년 빈곤율은 11.3%로 65세 이상 노인 빈곤율(43.8%)의 1/4 수준이고, OECD 국가의 

평균 청년 빈곤율(13.1%)보다 낮았다7).

6) 2019년 기준으로 유럽의 25~34세 청년의 부모 동거비율은 남유럽을 제외하고 대부분 20%를 넘지 않았는데(독일 16.6%, 프랑

스 11.1%, 스웨덴 5.1%(Eurostat, 2020), 2020년 같은 연령대 서울 청년의 부모 동거비율은 49.7%였다(서울시, 2020).
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〔그림 2〕OECD 국가의 연령 별 빈곤율 (2017)

주: 빈곤선은 가구균등화 가처분소득 기준 중위소득 50%임. 한국은 2016년도 빈곤율임   

자료: OECD Income Distribution Database (IDD), http://stats.oecd.org/Index.aspx?DataSetCode=IDD

출처: 변금선·이혜림(2021) 그림2-2 발췌 

그러나 1980년대부터 최근까지 빈곤율 변화 추이는 청년 빈곤 문제가 심화되고 있음을 보여준다. 2000

년대부터 본격화된 저성장과 노동시장 불안정성과 불평등 증대는 근로 빈곤(근로 연령대의 빈곤, working 

poor) 문제를 심화시켰고, 2008년 금융위기 이후 청년 실업과 니트(NEET, Not in Education, 

Employment, or Training)의 증가는 근로빈곤 문제가 노동시장 진입 초기 청년에 집중되도록 만들었다. 

다음 [그림 3]은 1980년대부터 2011년까지 OECD 국가의 연령대별 상대적 빈곤 위험률이다. 상대적 빈곤 

위험률은 전체 연령 빈곤율 대비 각 연령대 빈곤율이다. 1980년대에는 청년보다 65세 이상 노인의 빈곤 

위험률이 높았지만, 1990년대에는 노인과 청년의 빈곤 위험률 유사한 수준으로 변화하였고, 금융위기 이후

인 2011년 청년의 빈곤 위험률이 전체 연령집단 중 가장 높아졌다. 이러한 경향은 한국에서도 유사하게 

관측된다(Byun, 2020).

〔그림 3〕OECD 국가의 연령 별 상  빈곤 험율 변화   

주: 상대적 빈곤위험율은 전체 빈곤율을 100으로 했을 때 빈곤율 수준을 의미함 

자료: https://www.oecd.org/social/OECD2014-Income-Inequality-Update.pdf

출처: 변금선·이혜림(2021) 그림2-3 발췌 

청년 빈곤에 관한 초기 연구들은 주로 계급과 사회이동성의 관점에서 가족자원이 이행기 청년의 자립

7) 그러나 이는 앞에서 서술한 바와 같이 소득 빈곤의 측정단위가 가구여서 비롯되는 문제로, 부모와 동거비율이 높은 우리나라 

청년의 특성을 고려할 때 소득 빈곤 외의 영역에서 결핍과 배제를 경험하는 청년은 더 많을 것으로 예상된다. 
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과 소득 빈곤, 노동시장 성과에 미치는 영향력을 검증하거나, 불안정 노동시장 확대에 따른 청년의 일자리 

이행과 근로빈곤에 주목하였다. 선행연구는 저소득, 저학력, 여성 청년의 노동시장 지위와 소득수준이 상

대적으로 더 열악하며(여유진 외, 2007; 방하남·김기헌, 2001; 권혁진·유호선, 2011; 김태완 외, 2012), 빈곤 

위험은 불안정한 고용지위를 가진, 초기청년기, 1인 가구에서 더 크게 나타남을 밝혔다(김수정, 2010; 남재

량 외, 2011; 박미희·홍백의, 2014; 반정호, 2010; 변금선, 2012; 김태완·최준영, 2017). 여타 연령계층과 차

별화되는 청년의 객관적·물질적 빈곤 실태를 측정하고자 하는 연구들은 특히 동거 가구의 소득수준에 가

려진 ‘감춰진 빈곤(김문길 외, 2017)’에 주목하여 청년 당사자의 경제적 능력을 포착하고자 하였다. 특히 

이태진 외(2016)는 연구들은 ‘청년단독’, ‘청년부부’, ‘청년부부+자녀’, ‘청년+부모’, ‘기타’와 같은 방식으로 

혼인상태와 가구 유형을 세분화하여 부모에게서 독립한 청년의 빈곤 실태를 파악하였다.

2010년 중후반부터 경제적 불안요인을 중심으로 한 빈곤접근을 넘어 청년 삶의 다차원적 영역에서 나

타나는 빈곤으로 연구 영역이 확대되었다. 주거(최은영, 2014; 김태완, 최준영 2017; 정민우·이나영, 2017), 

부채(이세미·이지연, 2016; 변금선, 2019), 건강(정세정, 2016, 김기태, 2010), 사회적 관계(노혜진, 2018) 등

의 연구가 수행되었고, 최근에는 박탈, 배제의 관점에서 경제적 차원과 비경제적 차원을 동시에 고려하여 

다차원적 빈곤을 측정하고 빈곤 차원의 중첩성을 파악하고자 하는 시도가 이루어졌다(이주미·김태완. 

2016; 김문길 외, 2017; 변금선·김기헌, 2019). 경제, 주거, 건강, 고용, 사회문화, 자본, 안정성 6개 영역의 

다차원적 빈곤을 측정한 김문길 외(2017)의 연구는, 청년의 경우 소득 빈곤율보다 다차원적 빈곤율이 더 

높음을 밝혀 청년의 실질적 삶의 양상을 파악하기 위한 다차원적 접근의 실효성을 규명했다. 변금선과 김

기헌(2019)은 경제, 교육·노동, 건강, 사회관계, 시민참여, 행복 6개 영역에서의 다중격차 집단을 식별하여 

그들의 특징을 체계적으로 분석하였는데, 3개 이상의 영역에서 삶의 질이 낮은 위험집단은 전체의 약 

14%에 달하는 것으로 나타났다. 한편, 다차원 빈곤의 세대간 차이를 확인하는 연구도 시도되고 있는데, 

관련하여 이용호 외(2021)는 밀레니얼 세대와 베이비붐 세대의 경제, 고용, 주거, 건강, 사회적 관계의 사

회적 배제 실태를 측정하고 그 영향요인을 검토하였다. 전반적인 사회적 배제 수준은 베이비붐 세대가 청

년층인 밀레니얼 세대보다 높았으나, 주거 배제의 경우 밀레니얼 세대가 더 높았다.

이상의 연구들은 청년의 삶을 다차원적 관점에서 조망하고 각 시기 청년의 생활여건을 확인하는데 중

용한 정보를 제공하였다는 점에서 의미가 있다. 그러나 기존 연구들은 청년 이행기의 특성을 고려한 빈곤

의 측정에 있어서 다소 제약이 있거나(김문길 외, 2017), 제한적인 지표를 중심으로 청년의 삶을 진단하여

(변금선 외, 2019), 청년이 이행기에 경험하는 다차원 빈곤의 실태를 파악하기에는 미흡하다. 또한, 코로나

19 이전 청년층이 경험하는 다차원 빈곤이 어떻게 변화하였는지를 분석한 연구는 드물다. 따라서 본 연구

는 청년 이행기의 특성을 고려한 다차원적 빈곤 지표를 적용하여 과거의 청년과 최근 청년이 직면한 다차

원 빈곤의 양상을 실증적으로 분석하고, 이를 통해 코로나19 이후 청년을 위한 정책 방향을 모색하고자 

한다. 

3. 분석방법 

1) 다차원 빈곤 측정 방법 

(1) 다차원  빈곤 차원 지표의 선정 
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본 연구는 다차원적 빈곤 연구에서 제기되는 빈곤 영역(차원)과 지표 선정의 모호성과 자의성을 보완하

기 위해 전문가 델파이조사를 통해 청년의 다차원적 빈곤 차원과 지표를 선정하였다. 델파이조사 대상은 

빈곤연구자(9명), 청년정책 전문가(19명), 현장전문가(8명)를 포함한 총 36명이며, 1차조사는 2021년 2월 1

일부터 10일, 2차조사는 2월 25일부터 3월 3일에 실시하였다. 

우선 기존의 다차원적 빈곤, 청년 빈곤 관련 선행연구 검토와 전문가 자문을 통해 빈곤 측정지표 초안

을 개발하였고, 이를 기반으로 청년 빈곤의 정의, 영역의 구성, 측정지표의 타당성·적절성·상대적 중요도를 

평가하였다. 1차 델파이 조사에서는 초안을 바탕으로 6개 영역(경제, 교육, 노동, 주거, 건강, 안정성)의 36

개 지표에 대해 의견을 수렴하였다. 2차 조사에서는 1차 델파이조사 결과를 반영한 7개 영역(경제, 교육과 

역량, 노동, 주거, 건강, 사회관계, 복지) 31개 지표에 대한 재조사를 시행하였고, 최종적으로 패널 간 합의

도와 수렴도, 지표 측정과 비교 가능성 등을 고려하여 7개 영역 15개 지표를 선정하였다. 다음 [그림 4]는 

델파이 조사를 통한 청년의 다차원적 빈곤 영역과 측정지표 선정 과정을 요약한 결과이다. 

〔그림 4〕다차원  빈곤 역과 지표의 선정 

과정

단계

→

초안 개발 

→

1차 델파이조사 

→

2차 델파이조사 

→

지표 선정 

주요 

내용

청년의 다차원 

삶의 영역을 

고려한

지표의 구성

청년의 다차원적 빈곤 정의와 

6개(경제, 교육, 노동, 주거, 건강, 

안정성) 영역구성 평가

1차 조사결과를 반영한 청년의 

다차원적 빈곤정의와 7개(경제, 

교육과 역량, 노동, 주거, 건강, 

사회관계, 복지) 영역구성 평가

청년 다차원 

빈곤측정지표 

선정  
측정지표 적절성과 상대적 중요도 

평가

1차 조사결과를 반영한 측정지표 

적절성과 상대적 중요도 평가

연구 

방법

문헌고찰

전문가 자문 

합의도·수렴도 

개방형 의견분석

합의도·수렴도 

개방형 의견분석 

종합분석

전문가 자문 

최종 선정된 영역과 지표의 내용은 <표 2>와 같다. 첫째, 경제영역 빈곤은 3개의 지표(① 소득 빈곤, ② 

순자산 빈곤, ③ 부채부담)로 측정하였다. 경제영역의 청년 빈곤측정을 위해서는 소득, 자산, 부채의 측정

단위를 선택해야 한다. 소득은 생계를 함께하는 가구의 경제적 구매력을 나타내는 지표이므로 가구를 기

준으로 측정할 필요가 있으나, 자산과 부채는 가구에 속한 청년 개인의 자산수준과 미래 자산형성 기회를 

측정한다는 점에서 개인을 단위로 측정할 필요가 있다. 따라서 본 연구에서는 소득은 가구를 기준으로, 자

산과 부채는 개인을 기준으로 빈곤 여부를 측정하였다. 소득 빈곤은 OECD 기준을 따라 가구균등화 가처

분소득 기준 중위소득의 50% 미만인 경우를 기준선으로 적용하였으며, 순자산빈곤은 개인의 총자산에서 

부채를 차감한 순자산이 3개월간 최저생활(중위소득 50% 미만의 소득)을 유지할 수준에 못 미치는 경우를 

기준선으로 적용하였다(Balestra, 2018). 부채부담은 고금리 부채가 있는 경우로 측정하였다.

둘째, 교육·역량 영역 빈곤은 2개의 지표(①니트, ②자율성)로 측정하였다. 니트는 OECD(2019) 기준을 

따라 미취업자이면서 비재학생인 경우(형식교육을 받지 않는 경우)로 측정하였다. 학원에 통학하거나, 혼

자서 취업을 준비하고 있는 경우에도 니트에 포함되어 엄격한 기준의 비활동상태의 니트가 아니므로 해석

에 주의가 필요하다. 자율성은 자아존중감으로 측정하였다. 셋째, 노동 영역 빈곤은 2개의 지표(① 실업(구

직단념자 포함), ②고용안정)로 측정하였다. 실업은 ILO의 기준을 따라 미취업자 중 지난 4주간 구직경험

이 있는 경우로 측정하였으며, 장기실업으로 인한 구직단념자도 실업자에 포함하였다. 고용안정성은 취업

자의 고용형태로 측정하였으며, 종사상 지위가 비정규직인 경우 그리고 비임금근로자이지만 1인 자영업자

이거나, 프리랜서인 경우도 고용안정성이 결여된 것으로 판단하였다(이승윤 외, 2017; 변금선, 2018). 넷째, 
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주거영역 빈곤은 2개의 측정지표(①최저주거기준(면적) 미달, ②비적정주거)로 측정하였다. 최저주거기준은 

주택법 제5조의2 및 동법시행령 제7조에 따른 국토부의 ‘최저주거기준’ 면적 기준을 적용해 측정하였으며, 

비적정주거는 안전한 주거 자원의 결핍을 반영하기 위해 고시원 등 비주택거주를 기준으로 측정하였다. 

비주택이란 아파트, 단독주택 등 주택 이외의 거처 중 오피스텔을 제외한  판잣집·비닐하우스, 여관·여인

숙 등 숙박업소의 객실, 고시원·고시텔, 쪽방, 일터의 일부 공간 등을 의미한다(최은영 외, 2018). 다섯째, 

건강영역 빈곤은 3개의 측정지표(①우울, ②자살생각, ③미충족 의료)로 측정하였다. 우울은 우울 측정 척

도를 기준으로 우울 증상이 의심되는 경우로 측정하였으며, 자살 생각은 심각하게 자살을 할 생각을 한 

적이 있거나, 자살 충동 경험 여부로 측정하였다. 미충족 의료는 아픈데도 병원에 가지 못한 경험이 있는 

경우로 측정하였다. 마지막으로, 사회적 자본 영역은 1개의 지표(① 사회적 관계망)로 측정하였으며, 마지

막으로, 복지 영역은 2개의 지표(①식생활 결핍, ②주관적 행복)로 측정하였다. 식생활 결핍은 경제적 이유

로 균형 잡힌 식사를 하지 못하거나, 식사를 거른 경험으로 측정하였으며, 주관적 행복은 삶의 만족도가 

낮은 경우로 측정하였다. 

영역 지표명 지표 정의 측정 방법 및 기준선(Cutoff) 비고 

경제

소득 빈곤
인간다운 생활을 하는데 필요한 

적정수준의 소득 결핍

가구균등화 가처분소득이 중위소득 50% 미만인 

경우 
가구/객관

순자산 빈곤  
불충분한 소득안정성 및 

자산형성 기회 결핍 

총자산에서 부채를 제외한 순자산이 3개월간 

최저생활(중위소득 50% 미만의 소득)을 유지할 

수준에 못 미치는 경우

가구/객관

부채부담    자산형성 기회 박탈 고금리 대출(대부업체 대출)이 있는 경우 가구/객관

교육·

역량

니트(NEET)
일, 교육·훈련, 구직활동 등 

사회활동 배제 

현재 취업하지 않고, 형식교육(학교 교육)에 

참여하지 않음 
개인/객관

자율성 
미래를 스스로 계획하고 

실현하는 역량의 결핍  

주체적이고 자율적인 삶을 살 수 있는 

역량(자아존중감)이 낮은 경우 
개인/주관

노동

실업 일할 기회로부터의 배제   

실업(지난 4주간 구직경험 있는 미취업자) 혹은 

구직단념자(1년 이내 구직경험이 있는 비경활상태 

청년 중 취업 의사가 있으나 노동시장 조건 때문에 

지난 4주간 구직활동을 하지 않음) 

개인/객관

고용안정 안정적으로 일할 기회의 박탈 

[취업자만 응답] 종사상 지위가 비정규직, 기간제, 

임시·일용근로자이거나 한 명의 직원도 고용하고 

있지 않은 자영업자(1인 자영업자, 프리랜서 포함)

개인/객관

주거

비적정주거 안전 등 적정 주거 자원 결핍 비주택(고시원, 반지하, 옥탑방 등) 거주 가구/객관

최저주거기준
인간다운 삶을 위해 필요한 

최소한의 주거 자원 결핍

최저주거기준의 가구원 수에 따른 면적 기준에 

미달하는 경우 
가구/객관

건강

자살 생각
인간다운 삶을 유지하는데 

필요한 기초적 건강 박탈 
자살 생각을 한 적이 있는 경우 개인/주관

우울 
인간다운 삶을 유지하는데 

필요한 기초적 정신건강 결핍 
우울 증상 수준이 우울증 의심인 경우 개인/주관

미충족 의료
건강을 위한 기초적 의료서비스 

자원의 결핍
아프지만 병원에 가지 못한 경우 개인/주관

사회적 

자본 
사회적 관계망 사회적 관계의 결핍 사회적 관계가 충분하지 않은 경우 개인/주관

복지
식생활 결핍  

인간다운 삶 유지에 필요한 

기초자원 결핍 

식생활 결핍 (경제적 이유로 인해 균형 잡힌 식사 

혹은 식사를 거른 경험이 있는 경우)
개인/객관

주관적 행복 삶의 회복력 결핍 주관적 행복 수준 혹은 삶의 만족 낮음, 매우 낮음  개인/주관

〈표 2〉청년의 다차원  빈곤 측정지표



변금선·이혜림/청년의 다차원적 빈곤 변화: 2010년과 2019년 청년층의 빈곤 비교  181

(2) 다차원 빈곤율 산출방법 

본 연구는 다차원 빈곤율을 다차원 빈곤 지표와 빈곤한 차원의 수를 산술적으로 합산하는 방식

(counting approach)을 적용하였다. 이는 다차원적 빈곤의 전통적 측정 방법(Atkinson, 2003: 51)으로, 빈곤

한 차원 혹은 지표의 수를 합산하여 다차원 빈곤 집단의 규모를 산출하는 것이다. 청년의 삶의 영역에서 

발생하는 결핍, 박탈, 배제를 팡가하기 위해 각 차원에 포함된 개별 지표 빈곤율이 아닌 차원의 빈곤율을 

합산하는 방식을 채택하였다(Wagle, 2014). 차원빈곤 합산방식은 각 차원을 구성하는 지표 빈곤 판단을 위

한 기준선(cutoff)과 몇 개의 차원에서 빈곤할 경우 다차원 빈곤으로 판단할지에 관한 다차원 빈곤 기준선

을 이용하므로 이중 기준선 방식(dual-cutoff)이다. 본 연구에서는 Alkire와 Foster가 제시한 다차원 빈곤선

의 기준(전체 차원 중 30% 이상 빈곤한 경우 다차원 빈곤 집단으로 식별)을 적용하여 7개 영역 중 3개 이

상 차원에서 빈곤한 중복빈곤 청년을 다차원 빈곤 상태로 정의하였으며, 빈곤 차원 수를 합산하는 방식의 

다차원 빈곤율과 Alkire와 Foster의 차원계수조정 방식을 반영한 조정 다차원빈곤율을 모두 제시하였다. 

한편, 차원 빈곤 여부를 결정할 때 교집합 방식과 합집합 방식을 적용할 수 있는데(김경혜 외, 2010), 차원

에 포함된 지표의 개별적 의미를 반영하기 위하여 교집합이 아닌 합집합 방식을 적용해 차원 빈곤 여부를 

판단하였다. 예를 들어, A와 B 지표로 구성된 C차원의 빈곤은 A 혹은 B 지표 중 하나라도 빈곤한 경우로 

측정하였다8). 

2) 분석자료  분석방법  

본 연구의 분석대상은 2010년과 2019년 기준 19~39세 청년이다. 청년의 다차원 빈곤 변화를 비교하기 

위해 15세 이상 전체 연령의 다차원 빈곤을 산출하고, 이를 연령대별, 시점별로 비교 분석하였으며, 한국

보건사회연구원과 서울대학교 사회복지연구소의 한국복지패널조사자료를 이용하였다. 한국복지패널조사는 

다차원적 빈곤을 구성하는 영역별 지표 측정을 위해 필요한 정보를 충분히 담고 있다는 점에서 다차원 빈

곤 연구에 적합하다9). 본 연구는 한국복지패널자료의 5~6차와 14~15차 자료를 이용해 2개 시점의 자료를 

구축하였다. 한국복지패널 5차 조사의 조사연도는 2010년, 14차 조사의 조사연도는 2019년이다. 소득의 경

우, 전년도 연간 소득을 묻고 있어, 2010년의 정보는 5차 조사의 개인·가구 상태와 6차년도의 소득정보를 

결합한 자료를 활용하고, 2019년의 정보는 14차 조사의 개인·가구 상태와 15차 조사의 소득정보를 결합한 

자료를 활용하였다. 모든 분석에는 횡단면 가중치를 적용하였다. 7개 영역의 모든 지표에 응답한 최종 분

석대상은 2010년 10,791명, 2019년 10,619명이었으며, 19~34세 청년은 각각 3,189명, 2,307명이었다. 

8) 기존 다차원 빈곤연구에서는 지표를 활용해 다차원 빈곤율을 산출하는 방식을 적용하는 경우가 일반적이다. 이는 각 차원에 

동일가중치 부여하고, 영역에 포함된 n개의 지표에 다시 동일가중치를 부여하여 개인별로 지표별 행렬(빈곤 여부 0, 1)이 만

들어지고, 전체 지표와 대상자 행렬을 기반으로 조정가중치를 적용해 빈곤율을 산출하는 방식이다(Alkire and Foster, 2015). 

이 방식의 장점은 단일한 빈곤율을 산출해 간명하고, 다수 명목변수로 이루어진 지표를 적용할 때 빈곤한 집단을 식별하고, 

빈곤집단내 다차원 빈곤 심도를 고려해 빈곤율을 산출할 수 있다는 점, 그리고 국가간 비교가 가능하고, 분석대상 표본의 전

체 지표 발생 분포를 고려해 다차원 빈곤 수준을 조정할 수 있다는 점이다. 예를 들어, A국가 50%, B국가 50%, 인데 A는 다

차원 빈곤집단의 평균 빈곤 발생률이 20%이고, B는 70%라고 할 때, 이를 반영해 A국가보다 B국가의 다차원 빈곤 수준이 더 

심각하다고 해석할 수 있다. 그러나 이 방식의 단점은 단일지표를 산출하여 각 지표의 정보를 충분히 활용하지 못하고, 정책 

활용도가 낮다는 점이다. 높고 낮고의 판단, 즉, 누가 더 빈곤한 상태에 취약한지 식별할 수 있지만, 다차원 빈곤율의 높고 

낮음이 정확히 무엇을 의미하는지 직관적으로 해석하는 데 한계가 있다. 다차원 빈곤은 다차원 빈곤을 구성하는 차원과 지표 

선정 과정이 자의적이고 모호한데, 차원과 지표의 수에 따라 가중치가 결정되고 그 가중치로 최종 빈곤율을 산출한다는 점에

서 제약이 있다(Wagle, 2014). 

9) 한국복지패널조사자료는 다차원 빈곤을 측정할 수 있는 풍부한 정보를 갖고 있으나, 패널자료의 특성상 이탈(attrition)의 문제

가 발생한다. 이로 인해 대표성을 확보하기 어려우며, 이로 인해 결과를 일반화하는데 제약이 있다. 따라서 본 연구의 분석결

과는 잠정적이며, 분석결과를 일반화하기 위해서는 충분한 청년 사례 수가 확보된 횡단면 자료를 활용한 연구가 요구된다. 
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다음 <표 3>은 본 연구의 연구문제, 분석대상, 분석방법을 간략히 요약한 것이다. 본 연구의 연구문제는 

첫째, ‘청년의 다차원 빈곤은 어떻게 변화했는가?’, 둘째, ‘청년의 다차원 빈곤에 영향을 미치는 요인은 어

떻게 변화했는가?’ 이다. 첫 번째 연구문제를 확인하기 위하여 2010년 20대와 30대, 그리고 전체 연령집단

의 차원 빈곤율, 다차원 빈곤율, 그리고 상대적 빈곤 위험 변화를 비교 분석하였다. 상대적 빈곤 위험은 

전체 빈곤율을 100으로 했을 때 개별 연령집단의 빈곤율 비율로 측정하였다. 두 번째 연구문제는 다차원 

빈곤 여부를 종속변수로, 주요 인구사회학적 특성을 독립변수로 구성한 선형확률모형으로 분석하였다. 

본 연구의 분석대상은 1971~2000년생으로 1970~1980년대생과 1981~2000년생이 청년기에 경험한 다차원 

빈곤의 변화를 분석하였다. 이를 위해 2009년과 2010년 2개 시점의 자료를 구축하였으며, 각 시점의 자료

에는 동일사례(1981~1988년생)가 포함되어 있으나 개별 사례로 간주하였다. 세대의 관점에서 1980~2000년

생은 MZ세대에 해당하며, 1970년대생은 X세대에 해당한다. 

 〈표 3〉연구문제  분석방법 개요

연구문제 분석대상 분석전략 분석방법 

연구문제1)

청년의 다차원 빈곤은 

어떻게 변화했는가?

2010년
20대: 1981~1988년생 

30대: 1971~1980년생
연령집단

비교 

- 차원빈곤율 다차원 빈곤율, 

상대적 빈곤 위험 변화 

비교 
2019년 

20대: 1990~2000년생 

30대: 1980~1989년생

연구문제2)

청년의 다차원 빈곤 

영향요인은 어떻게 

변화했는가?

2010년
20대: 1981~1988년생 

30대: 1971~1980년생 다차원 빈곤  

결정요인 변화 

비교 

- 다차원 빈곤 결정요인 : 

선형확률모형 

2019년 
20대: 1990~2000년생 

30대: 1980~1989년생

4. 분석결과  

1) 일반 특성

분석대상의 일반적 특성은 <표 4>와 같다. 청년의 성별·연령 구성을 살펴보면, 2010년과 2019년 모두 

20대보다 30대의 비율이 다소 높다. 2010년은 여성이 비율이 다소 높았는데, 2019년에는 남녀비율이 유사

했다. 패널조사 대상의 나이듦(ageing) 결혼, 취업 등의 사유로 가구분리를 하고, 조사대상에서 이탈한 사

례의 영향으로 해석된다. 교육수준의 경우 두 시점 모두 고졸의 비율이 가장 높았다. 2010년 분석대상의 

절반가량이 기혼이었고, 2019년은 기혼율이 37%대로 다소 낮았다. 자가보유비율은 50% 이상으로 2019년

에 상대적으로 높아졌다. 이는 부모와 동거하는 청년이 증가하여, 청년이 속한 가구의 특성에 부모세대인 

중장년과 노년의 특성이 반영된 결과라고 할 수 있다. 혼인상태, 부모동거 등 독립과 관련된 특성은 30대

에서 기혼, 부모 비동거의 비율이 크게 높아 20대와 30대의 차이가 두드러지게 나타났는데, 이는 최근 청

년의 결혼과 부모로부터 독립이 지연되는 경향이 반영된 것이라고 할 수 있다. 한편, 주거점유형태를 살펴

보면 20대에서 자가와 월세 비율이 비교적 높게 나타나고 있는데 이는 부모와 동거하는 경우 그리고 20대 

1인 가구의 영향으로 보인다. 경제활동상태는 두 시점 모두 정규직의 비율이 가장 높았고, 30대의 경우 정

규직 비율이 높아 안정적인 직업 지위를 가졌지만, 20대의 경우 비경제활동 상태의 비율이 높았다. 청년 1
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인 가구의 비율은 2010년 6.4%, 2019년 8.4%로 다소 높아졌고 특히 20대 1인 가구의 비율이 상대적으로 

높다. 마지막으로 가구 중위소득 60%이하 저소득 가구 비율은 2010년 8.5%, 2019년 7.6% 수준이었고, 특

히 20대보다 30대의 저소득가구 비율이 상대적으로 높아졌음에 주목할 필요가 있다. 전반적으로 30대가 

주거독립, 가족구성, 직업 지위에서 20대보다 안정적인 이행을 달성한 것으로 보이나, 자가 여부, 가구 소

득수준 등 ‘부모 동거’의 영향에서 벗어나는 특성에서는 30대가 상대적으로 더 취약한 것으로 나타났다.

구분

2010년 2019년

전체

청년

전체

청년

계  
20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 
계 

20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 

사례 수(명) 10,791 3,189 1,242 1,946 10,619 2,307 1,136 1,171

여성 52.3 53.8 57.1 51.0 51.4 49.5 50.2 48.9 

교육수준

고등학교 졸업 이하 67.3 49.7 56.6 43.9 66.9 42.5 58.1 27.8 

전문대 졸업 10.2 19.0 19.1 19.0 10.7 21.4 16.6 25.9 

4년제 졸업 19.2 27.0 21.3 31.9 20.1 31.7 22.9 40.0 

대학원 재학 이상 3.3 4.2 3.0 5.2 3.3 4.4 2.3 6.3 

거주지역

대도시 45.3 47.1 50.0 44.5 43.4 44.3 45.7 42.9 

중소도시 44.8 46.1 41.5 49.9 47.6 48.1 47.9 48.3 

읍면동 9.9 6.9 8.4 5.6 8.9 7.6 6.4 8.7 

혼인상태
미혼 22.2 50.4 86.6 19.8 25.3 63.5 92.7 35.9 

기혼 77.8 49.6 13.4 80.3 74.7 36.6 7.3 64.1 

주거점유

형태  

자가 60.6 52.8 57.3 48.9 64.3 57.1 57.5 56.6 

전세 19.1 26.0 19.0 31.9 14.0 17.9 13.9 21.8 

월세 기타 20.3 21.3 23.7 19.2 21.7 25.0 28.6 21.6 

경제활동

상태

경활

정규직 29.0 38.1 28.8 46.0 33.3 41.5 30.1 52.2 

비정규직 34.0 26.8 29.5 24.6 31.8 25.1 24.9 25.2 

실업 1.6 2.6 3.8 1.7 1.8 3.3 3.0 3.7 

비경활
재학 4.3 9.9 21.1 0.4 3.6 9.7 20.1 0.0 

비재학 30.7 22.6 16.9 27.5 29.6 20.4 22.0 18.9 

부모동거 부모와 동거함 56.8 65.0 80.3 52.0 56.3 68.7 81.2 57.0 

가구원 

수

1인 7.7 6.4 7.5 5.4 10.5 8.4 9.5 7.4 

2인 20.0 10.4 10.8 10.0 23.5 14.5 8.7 19.9 

3인 24.4 27.2 27.5 26.9 26.6 29.9 29.7 30.1 

4인 이상 47.9 56.1 54.1 57.7 39.4 47.2 52.2 42.5 

소득수준 가구 중위소득 60% 이하 18.6 8.5 8.9 8.1 15.6 7.6 6.4 7.0 

〈표 4〉분석 상 일반  특성
(단위: 명, %)

2) 차원 빈곤율 

지표를 적용해 산출한 7개의 차원 빈곤율은 다음과 같다(<표 5>, [그림 5])10). 전체 연령집단과 청년 모

두 경제 차원 빈곤율이 가장 높았다. 이는 경제차원 빈곤율을 산출한 소득, 부채, 자산 중 자산 빈곤율이 

높은 것으로 인한 영향이다. 이어서 교육·역량, 노동, 주거, 건강 순으로 빈곤율이 높았는데, 전체 연령집

단은 사회적 자본 빈곤율이 복지 빈곤율보다 높았으나, 청년은 복지차원 빈곤율이 사회적 자본 빈곤율 보

10) 차원별 지표 빈곤율은 <부록 1>을 참조하기 바란다.
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다 높았다. 

2010년과 2019년의 차원 빈곤율을 분석한 결과, 경제차원 빈곤율은 전체 연령집단과 30대보다 20대 청

년의 빈곤율이 크게 증가한 것으로 확인되었다. 20대의 경제차원 빈곤율은 2010년 56.8%에서 2019년 

64.5%로 7.7%P 증가하였는데, 이는 30대(6.3%P), 전체 연령(4.0%P) 변화량보다 높은 수준이다. 니트 비율

과 자아존중감으로 측정한 교육·역량 차원 빈곤율은 경제 차원 빈곤율보다 연령별 변화의 차이가 더 두드

러지게 나타났다. 20대 청년의 교육·역량 차원 빈곤율은 2010년 32.0%에서 2019년 38.9%로 6.9%P 증가하

였는데 전체 연령집단과 30대의 교육·역량 차원 빈곤율이 모두 감소한 것과 대조적이다. 이는 앞에서 서

술한 이행기 노동시장 이행의 지연으로 인한 결과로, 노동시장에 진입해 안착해야 할 시기의 20대 청년 

중 다수가 교육을 받거나 일을 하지 않고 있고, 자아존중감이 낮은 상태를 경험할 위험이 더 커졌음을 의

미한다. 

노동차원 빈곤율의 변화는 이러한 경향이 30대로 확장되고 있음을 보여준다. 노동차원 빈곤율은 교육·

역량차원 빈곤율과 달리 전체 연령집단과 20대는 모두 감소하였는데, 30대만 유일하게 증가하는 경향을 

보였다. 2010년 30대 청년의 노동 차원 빈곤율은 26.2%로 20대 청년(33.2%)보다 낮았는데, 2019년에는 

28.9%로 증가하고 20대 청년(27.8%)의 빈곤율을 넘어섰다. 30대 빈곤율이 20대 빈곤율보다 높아지는 경향

은 건강과 복지 차원 빈곤율에서도 유사하게 관측되었다. 이는 노동, 건강, 복지 차원의 결핍과 배제가 주

된 사회적 과업의 이행이 발생하고 이로 인한 사회적 위험이 집중되는 것으로 알려진 20대를 넘어서 30대 

청년에게 확장될 수 있음을 보여준다. 특히 2019년 사회적 자본 차원 빈곤율은 30대에게서 더 높게 나타

났다. 모든 차원 빈곤율은 청년이 전체 연령집단보다 낮은 수준이었는데, 다른 집단에서 사회적 자본 차원 

빈곤율이 감소할 때 30대만 유일하게 증가하여 30대의 사회적 자본 차원 빈곤율이 전체 연령집단 빈곤율

보다 높게 나타났다. 한편, 주거 차원 빈곤율은 전체 연령집단과 20대와 30대 청년 모두 유사한 수준에서 

감소하는 경향으로 나타났다.

지표명

2010년(A) 2019년(B) 변화(B-A)

전체

청년

전체

청년

전체 20대 30대 
계  

20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 
계  

20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 

경제 61.0 61.8 56.8 66.0 65.0 68.5 64.5 72.3 4.0 7.7 6.3 

교육·역량 47.1 36.6 32.0 40.4 44.5 37.0 38.9 35.3 -2.6 6.9 -5.1 

노동 36.1 29.4 33.2 26.2 34.3 28.4 27.8 28.9 -1.8 -5.4 2.7 

주거 13.4 15.1 15.1 15.1 8.8 10.3 13.3 7.6 -4.6 -1.8 -7.5 

건강 12.9 8.7 9.6 8.0 9.2 6.8 6.2 7.4 -3.7 -3.4 -0.6 

사회적 자본 4.0 2.7 2.2 3.2 3.5 2.9 1.4 4.3 -0.5 -0.8 1.1 

복지 12.1 8.4 9.3 7.5 5.6 3.4 2.6 4.1 -6.5 -6.7 -3.4 

〈표 5〉청년의 차원 빈곤율 변화
(단위: %)

이어서 연령대별 상대적 차원 빈곤 위험의 변화를 확인하였다(<표 6>, [그림 6]). 상대적 빈곤위험은 전

체 빈곤율을 1이라고 했을 때, 하위집단의 빈곤율 비율을 보여주며 각 차원의 전체 빈곤율로 각 집단의 

빈곤율을 나누는 방식으로 산출하였다. 경제 차원 빈곤 위험은 노인, 30대 청년, 20대 청년, 중장년 수준으

로 높았는데, 중장년과 노인의 빈곤 위험이 2010년보다 2019년에 감소하는 경향을 보인 반면, 청년은 모두 

증가한 것으로 나타났다. 교육·역량 차원 빈곤 위험은 비경제활동 인구가 많은 노인이 다른 연령집단보다 
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〔그림 5〕청년의 차원 빈곤율 변화( 체/20 /30 )

높은 수준인 것으로 나타났는데, 20대를 제외하고 모든 연령층에서 빈곤 위험이 감소하는 경향을 보였

다. 2010년 20대의 교육·역량 빈곤 위험은 0.68에서 2019년 0.87로 증가해, 청년 중에서도 20대의 교육역량 

빈곤 위험이 높음을 보여준다. 노동의 경우, 20대 청년의 빈곤 위험은 감소하고 30대 청년의 빈곤 위험은 

증가하였는데 20대 청년의 비경제활동 인구 증가 경향이 반영된 결과로 보인다. 주거의 경우, 청년이 중장

년, 노인보다 빈곤 위험이 높았는데 주거 소유의 생애주기와 일치하는 결과이다. 특히 20대의 주거 빈곤 

위험은 2010년 1.13에서 2019년 1.51로 크게 증가하였다. 건강의 경우, 20대의 빈곤 위험은 감소하고 30대

의 빈곤 위험이 증가하는 경향을 보였다. 특히 중장년과 노인의 건강 위험이 모두 감소할 때, 유일하게 30

대 청년만 건강 위험이 높아진 것으로 확인되었다. 사회적 자본의 경우도 건강과 유사하게 20대의 빈곤 

위험은 감소하고 30대의 빈곤위험이 높아졌다. 복지도 유사한 경향을 보였다. 이러한 결과는 앞에서 확인

한 20대에서 30대로 전이되는 다차원 빈곤의 경향이 상대적 빈곤 위험에서도 일관된 방향으로 나타남을 

보여준다.

경제 교육·역량 노동 주거

건강 사회적 자본 복지
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구분
2010년 2019년(B) 변화(B-A)

20대 30대 중장년 노인 20대 30대 중장년 노인 20대 30대 중장년 노인

경제 0.93 1.08 0.93 1.19 0.99 1.11 0.92 1.12 0.06 0.03 -0.01 -0.06 

교육·역량 0.68 0.86 0.96 1.77 0.87 0.79 0.87 1.69 0.20 -0.06 -0.10 -0.08 

노동 0.92 0.72 1.23 0.80 0.81 0.84 1.15 0.93 -0.11 0.12 -0.08 0.12 

주거 1.13 1.13 1.05 0.48 1.51 0.86 1.06 0.51 0.38 -0.27 0.01 0.03 

건강 0.74 0.62 0.97 2.06 0.68 0.81 0.83 1.95 -0.07 0.19 -0.13 -0.10 

사회적 자본 0.56 0.81 1.13 1.44 0.40 1.22 0.94 1.51 -0.16 0.41 -0.19 0.07 

복지 0.77 0.62 1.10 1.57 0.45 0.73 1.08 1.54 -0.32 0.11 -0.01 -0.03 

〈표 6〉 연령 별 상  빈곤 험 변화 : 차원 빈곤 
(단위: %)

〔그림 6〕 연령 별 상  차원 빈곤 험 비교(20 /30 / 장년/노년) : 2010년과 2019년

2010년 2019년

3) 다차원 빈곤 변화 

 결핍, 박탈, 배제가 확인된 차원 수의 분포와 평균 개수의 변화를 분석한 결과는 <표 7>과 같다. 7개 

차원 중 하나라도 결핍을 경험한 인구의 비율은 2010년 88.2%였으며, 2019년에는 87.6%로 다소 감소하였

다. 전체 연령집단의 경우, 2개 차원에서 결핍을 경험한 집단이 가장 높은 비중(31.9%)을 차지하였으며, 

2019년에는 35.4%로 증가하였다. 청년은 2010년 1개 차원(35.1%)에서 결핍을 경험한 집단이 가장 높은 비

중을 보였으나, 2019년에는 2개 차원(35.4%)에서 결핍을 경험한 집단이 더 높은 비중을 차지하였다. 한편, 

2010년 전체 연령의 평균 결핍 차원의 수는 1.87개였으며, 청년은 1.63개로 2019년에는 모든 집단에서 다

소 감소하는 경향을 보였다.
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구 분 

2010년 2019년

전체

청년

전체

청년

계  
20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 
계  

20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 

0개 11.83 15.19 17.30 13.40 12.41 15.94 18.14 13.86 

1개 30.00 35.09 36.00 34.32 32.23 34.98 31.85 37.92 

2개 31.86 29.97 25.88 33.43 35.39 30.76 32.52 29.11 

3개 16.12 13.44 14.29 12.73 14.17 13.75 13.20 14.26 

4개 6.97 4.41 5.08 3.84 3.92 3.41 3.28 3.53 

5개 2.67 1.64 1.23 1.99 1.60 1.10 1.01 1.18 

6개 0.55 0.25 0.20 0.29 0.27 0.07 0.00 0.13 

7개  0.01 0.00 0.00 0.00 0.02 0.00 0.00 0.00 

결핍 

차원 수 

평균

전체 1.87 1.63 1.58 1.66 1.71 1.57 1.54 1.60

1개 이상 결핍 집단 2.12 1.92 1.91 1.92 1.95 1.87 1.89 1.86

3개 이상 결핍 집단 3.53 3.43 3.39 3.46 3.40 3.31 3.30 3.33

〈표 7〉 청년의 빈곤 차원 수 변화
(단위: %)

3개 이상 차원에서 결핍을 경험한 집단의 비율로 측정한 다차원 빈곤율 변화를 분석한 결과는 다음과 

같다(<표 8>). 2010년과 2019년을 비교할 때 다차원 빈곤율이 감소하는 경향을 보였고, 청년의 다차원 빈

곤율이 전체 연령보다 높지 않았다. 그러나 청년의 다차원적 빈곤 위험은 전체 연령보다 더 높아졌다. 전

체 연령 집단 빈곤율은 2010년 26.3%에서 2019년 20.0%로 6.3%P 감소했지만, 청년의 다차원적 빈곤율의 

감소폭은 0.2%P에 불과했다. 낮았다. 2010년에는 20대 청년 빈곤율(20.8%)이 30대 청년(18.9%)보다 높은 

수준이었는데, 2019년에는 30대 청년(19.1%)이 20대 청년(17.5%)보다 높았다. 조정된 다차원 빈곤율 분석결

과도 이와 유사하게 나타났다. 이러한 결과는 소득 빈곤과 마찬가지로 청년의 다차원 빈곤율이 다른 연령  

집단보다 높지 않지만, 2010년과 2019년 다차원 빈곤율을 비교한 결과, 10여 년 사이에 청년의 빈곤 위험

이 더 커졌으며, 이러한 경향은 20대 청년보다 30대 청년에 집중되었음을 보여준다.

구분

2010년 2019년

전체

청년

전체

청년

계  
20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 
계  

20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 

다차원 빈곤율

(3개 이상 결핍)
26.3 19.8 20.8 18.9 20.0 18.3 17.5 19.1

조정 다차원 빈곤율1) 13.3 9.7 10.1 9.3 9.7 8.7 8.3 9.1

주 1) 조정 다차원 빈곤율은 Alkire와 Foster(2007)의 방식을 적용해 산출한 것으로 개인별로 빈곤한 차원의 수와 전체 인구집 

   단에서 발생할 수 있는 최대 빈곤 차원의 수를 이용해 계산한 빈곤의 수준을 고려해 조정한 것이다. 자세한 산출방식은 

   서병수와 권종희(2015)를 참조하기 바란다.

〈표 8〉청년의 다차원 빈곤율 변화
(단위: %)

이어서 연령집단을 20대, 30대, 중장년, 노인으로 구분하여 다차원 빈곤율과 상대적 빈곤 위험의 변화를 

비교하였다(<표 9>). 2010년과 2019년 모두 노인의 다차원적 빈곤율이 가장 높았다. 그러나 2010년보다 

2019년 청년의 다차원 빈곤 위험이 매우 증가했다. 65세 이상 노인의 다차원 빈곤율은 39.8%에서 2019년 
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28.0%로 11.9%P 감소하였으며, 중장년도 9.8%p 감소하였다. 그러나 20대 청년은 3.3%P 감소하는 데 그쳤

으며, 30대 청년의 다차원 빈곤율은 2010년 18.9%에서 19.1% 소폭이지만 증가하였다. 이러한 경향은 상대

적 빈곤 위험 변화에서도 명확하게 확인되었다. 노인의 상대적 빈곤 위험은 2010년 1.5배에서 2019년 1.4

배로 감소하였으나, 청년의 상대적 빈곤 위험은 증가하였다. [그림 7]은 <표 9>의 결과를 도식화한 것이

다. 청년의 다차원적 빈곤 위험이 다른 연령대보다 증가하였음을 명확하게 보여준다11).

구분
다차원 빈곤율 상대적 빈곤 위험 변화(B-A)

2010년(A) 2019년(B) 2010년(A) 2019년(B) 빈곤율 빈곤위험

20대 20.81 17.49 0.79 0.88 -3.32 0.08 

30대 18.85 19.11 0.72 0.96 0.26 0.24 

중장년 28.00 18.22 1.06 0.91 -9.78 -0.15 

노인 39.84 27.99 1.51 1.40 -11.85 -0.11 

전체 26.31 19.98 1.00 1.00 -6.33 -

〈표 9〉연령 별 다차원 빈곤율  상  빈곤 험 변화
(단위: %)

〔그림 7〕연령 별 다차원 빈곤율  상  빈곤 험 변화

다차원 빈곤의 기여도를 분석한 결과는 다음과 같다(<표 10>, [그림 8]). 기여도는 집단별 조정 다차원 

빈곤율이 1이라고 했을 때, 차원별 빈곤이 차지하는 비중을 보여준다. 즉, 다차원 빈곤이 어느 차원의 결

핍에서 기인하는지에 관한 정보를 제공해준다. 2010년을 기준으로 전체 연령집단의 다차원 빈곤은 경제, 

교육·역량, 노동, 건강, 복지, 주거, 사회적 자본 순으로 기여율이 높았다. 이와 달리 20대 청년의 다차원 

빈곤은 경제, 교육·역량, 노동, 복지, 건강, 사회적 자본 순으로 차원 기여율이 높았으며, 30대 청년은 경

제, 교육·역량, 노동의 기여율 순위는 같았으나, 건강이 복지보다 높게 나타났다.

2019년의 경우, 전체 연령집단과 20대는 기여율 순위는 같았으나, 30대 청년의 다차원 빈곤은 주거보다 

건강의 기여율이 더 높아져 순위에 변화가 있었다. 이에 더해 30대는 2010년보다 2019년에 경제(+0.039)와 

교육·역량(0.063)의 기여율이 증가하고, 다른 차원의 기여율은 모두 감소하였다. 이는 30대 청년의 다차원 

빈곤 위험 증가는 주로 경제와 교육·역량의 자원과 기회의 결핍에서 기인함을 유추하게 해준다. 한편, 20

대는 경제, 교육·역량 노동, 건강, 사회적 자본 기여율이 증가하였으며, 기여율 증가 폭이 가장 큰 차원은 

교육·역량이었다. 

11) 조정 다차원 빈곤율의 상대적 빈곤 위험도 다차원 빈곤율을 이용한 분석결과와 대동소이하였으며, 조정 다차원 빈곤율을 적

용한 분석결과는 <부록 2>를 참조하기 바란다. 
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지표명

2010년(A) 2019년(B) 변화(B-A)

전체

청년

전체

청년

전체 20대 30대 
계  

20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 
계  

20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 

경제 0.260 0.261 0.252 0.271 0.277 0.284 0.291 0.278 0.017 0.023 0.039

교육·역량 0.221 0.211 0.199 0.221 0.249 0.253 0.262 0.246 0.028 0.042 0.063

노동 0.161 0.170 0.192 0.15 0.163 0.179 0.185 0.174 0.002 0.009 -0.007

주거 0.094 0.135 0.126 0.143 0.070 0.087 0.114 0.065 -0.024 -0.048 -0.012

건강 0.116 0.096 0.103 0.090 0.118 0.101 0.091 0.110 0.002 0.005 -0.012

사회적 자본 0.035 0.029 0.021 0.035 0.047 0.043 0.019 0.063 0.012 0.014 -0.002

복지 0.113 0.098 0.106 0.091 0.076 0.052 0.039 0.064 -0.037 -0.046 -0.067

〈표 10〉청년의 다차원 빈곤 차원 기여도 변화
(단위: %)

〔그림 8〕청년의 다차원 빈곤 차원 기여도 변화( 체/20 /30 )

경제 교육·역량 노동 주거

건강 사회적 자본 복지

다음으로 청년의 특성별 다차원 빈곤율 변화를 확인하였다. 성별 다차원 빈곤율을 분석한 결과, 여성이 

남성보다 다차원 빈곤율이 높게 나타났다. 청년과 전체 여성, 그리고 전체 남성과 20대 남성의 다차원 빈

곤율은 모두 감소하였으나, 30대 남성 청년의 다차원 빈곤율은 증가하였다. 30대 남성 청년의 다차원 빈곤

율은 2010년 14.5%에서 2019년 18.3%로 3.7%P 증가하였다. 

교육수준이 낮을수록 다차원 빈곤율이 높은 것으로 나타났다. 고등학교 졸업 이하의 다차원 빈곤율은 

전체 연령집단과 20대에서는 감소하는 경향을 보였으나, 30대 청년에게서는 크게 증가한 것으로 나타났다. 

30대 고등학교 졸업 이하 청년의 빈곤율은 2010년 28.5%에서 2019년 36.9%로 8.4%P 증가하였다. 한편, 20

대 4년제 졸업 청년의 다차원 빈곤율도 2010년 11.9%에서 2019년 18.2%로 증가하였다. 이는 2010년보다 
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2019년에 교육수준에 따른 다차원 빈곤 경향이 질적으로 변화할 수 있음을 보여준다. 인적자본 수준이 낮

은 30대와 대학을 졸업하고도 취업에 어려움을 겪고 있는 4년제 대학을 졸업한 20대 청년의 빈곤 위험이 

크게 증가하였는데, 이는 학력 인플레이션이 연령대별로 서로 반대의 방향으로 영향을 미치고 있음을 유

추하게 해준다. 

거주지역에 따른 다차원 빈곤율을 분석한 결과, 전체 연령 집단의 경우 2010년에는 읍면동, 중소도시, 

대도시 순으로 빈곤율이 높았고 2019년에는 읍면동, 대도시, 중소도시 순으로 빈곤율이 높게 나타났다. 그

러나 청년은 대도시와 중소도시의 다차원 빈곤율이 더 높아지는 경향을 보였다. 2010년 20대 청년의 다차

원 빈곤율은 21.5%로 중소도시(20.5%), 읍면동(18.4%)보다 높은 수준이었으며, 2019년에는 중소도시와 대

도시의 순위가 바뀌었으나 대도시와 읍면동의 다차원 빈곤율 격차는 더 커졌다. 30대 청년의 경우, 이러한 

경향이 더욱 명확히 드러났다. 2010년 대도시 30대 청년의 다차원 빈곤율은 17.5%로 읍면동(27.3%)보다 

현저하게 낮았는데, 2019년에는 대도시 청년의 빈곤율(19.6%)이 읍면동(18.6%)을 추월하였다. 이는 기회와 

자원이 집중된 도시로 이주하는 청년이 그만큼 더 다차원 빈곤 위험에 직면할 가능성이 높다는 점을 유추

하게 해준다. 

주거 점유형태의 경우, 월세 거주자의 다차원 빈곤율이 현저히 높았으며, 연령대별 변화도 유사하게 나

타났다. 그러나 자가로 거주하는 20대와 30대 청년의 다차원 빈곤율은 다소 증가하는 경향을 보였는데, 주

택구매로 인한 자산빈곤율 증가와 부모로부터 독립하지 않은 청년의 교육역량 차원 빈곤이 증가한 것으로 

인한 영향일 수 있다.

경제활동 상태에 따른 다차원 빈곤율을 확인한 결과, 비정규직과 실업자의 다차원 빈곤율이 매우 높은 

수준이었다. 특히 실업자의 빈곤율이 가장 많이 증가하였다. 20대 실업 청년의 다차원 빈곤율은 2010년 

64.5%에서 2019년 96.4%로 31.9%P 증가하였다. 이는 20대에 실직 청년의 다차원 빈곤 위험이 커졌음을 

보여준다. 

가구 유형의 경우, 전체 연령집단은 1인 가구의 빈곤율이 2인 이상 가구의 빈곤율보다 높게 나타났고, 

2010년보다 2019년에 크게 감소하는 경향을 보였다. 그러나 청년 1인 가구의 빈곤율은 2인 이상 부모동거 

청년 혹은 비동거 청년의 빈곤율보다 낮은 수준이었으며, 이러한 경향은 2010년과 2019년 두 시점 모두 

동일하였다. 특히 2인 이상 부모와 동거하는 30대 청년의 빈곤율이 2010년 15.9%에서 2019년 19.9%로 

4.0%P 증가하였다. 이는 가구유형과 연령을 교차해 구성한 모든 유형의 집단의 다차원 빈곤율이 감소한 

것과 대조적이다. 소득빈곤 연구에서 부모와의 동거는 빈곤 위험을 낮추는 것으로 알려져 있으나, 다차원 

빈곤에 있어서는 다른 결과가 나타날 수 있음을 보여준다. 

마지막으로 저소득가구와 비저소득 가구 청년의 다차원 빈곤율을 분석한 결과, 저소득 가구의 다차원 

빈곤율이 매우 높은 것으로 나타났다. 다차원 빈곤율은 모두 감소하는 경향을 보였는데, 저소득 가구 청년

의 다차원 빈곤율이 크게 감소한 것과 다르게 비저소득 가구 청년의 다차원 빈곤율은 매우 미미하게 감소

하거나, 30대 비저소득 가구 청년은 다차원 빈곤율이 오히려 증가하였다. 이는 2009년 이후 다양한 사회보

장제도가 확충되면서 저소득 가구의 빈곤 위험이 감소하고, 사회안전망의 영향이 상대적으로 적은 비저소

득 가구의 빈곤 위험이 증가한 것으로 설명할 수 있다. 
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구분

2010년(A) 2019년(B) 변화(B-A)

전체

청년

전체

청년

전체 20대 30대
계  

20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 
계 

20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 

사례 수(명) 10,791 3,189 1,242 1,946 10,619 2,307 1,136 1,171 - - -

남성 23.3 16.2 18.6 14.5 18.0 16.1 13.8 18.3 -5.2 -4.7 3.7 

여성 29.1 22.8 22.5 23.0 21.8 20.6 21.1 20.0 -7.3 -1.4 -3.0 

교육

수준

고등학교 졸업 이하 32.8 26.8 25.2 28.5 25.9 24.2 17.7 36.9 -6.9 -7.5 8.4

전문대 졸업 19.9 18.4 20.3 16.8 14.7 17.1 15.6 17.9 -5.2 -4.7 1.1

4년제 졸업 9.9 10.0 11.9 8.8 10.1 12.1 18.2 8.9 0.2 6.3 0.1

대학원 재학 이상 8.9 5.6 3.9 6.5 10.5 12.7 18.3 10.7 1.6 14.4 4.2

거주

지역

대도시 25.3 19.4 21.5 17.5 19.9 18.0 16.3 19.6 -5.4 -5.2 2.1

중소도시 26.1 19.7 20.5 19.1 19.5 19.1 19.4 18.7 -6.6 -1.1 -0.4

읍면동 32.0 22.3 18.4 27.3 22.6 15.7 11.5 18.6 -9.4 -6.9 -8.7

혼인

상태

미혼 22.0 19.7 20.2 17.7 20.9 18.9 17.4 22.7 -1.1 -2.8 5.0

기혼 27.5 19.8 24.5 19.1 19.7 17.3 19.2 17.1 -7.8 -5.3 -2.0

주거

점유

형태  

자가 19.4 13.2 13.4 13.1 14.8 14.3 14.9 13.7 -4.6 1.5 0.6

전세 26.8 20.0 22.0 18.9 19.6 16.0 15.2 16.5 -7.2 -6.8 -2.4

월세 기타 46.5 35.6 37.8 33.4 35.6 29.2 23.8 35.9 -10.9 -14.0 2.5

경제

활동

상태

경활

정규직 4.9 3.8 3.8 3.9 4.5 5.6 5.2 5.9 -0.4 1.4 2.0

비정규직 39.9 36.1 37.8 34.4 29.4 31.7 31.4 31.9 -10.5 -6.4 -2.5

실업 74.0 70.7 64.5 82.7 86.3 88.9 96.4 83.2 12.3 31.9 0.5

비경활
재학 4.7 4.2 4.2 0.0 6.7 6.7 6.7 0.0 2.0 2.5 0.0

비재학 31.8 28.0 31.1 26.5 24.5 21.8 17.7 26.2 -7.3 -13.4 -0.3

가구

유형

1인 40.8 15.0 12.3 18.3 29.8 10.9 7.3 15.2 -11.0 -5.0 -3.1

2인이상 부모동거 24.2 18.8 21.1 15.9 19.9 19.3 18.8 19.9 -4.3 -2.3 4.0

2인이상 부모비동거 26.6 22.9 24.2 22.6 16.9 18.2 16.5 18.6 -9.7 -7.7 -4.0

소득

수준

비저소득 19.2 16.5 18.1 15.2 15.6 16.8 16.4 17.2 -3.6 -1.7 2.0

저소득 57.5 54.5 48.5 60.0 43.4 38.1 30.4 46.6 -14.1 -18.1 -13.4

〈표 11〉청년의 특성별 다차원 빈곤율 변화                            

(단위: 명, %)
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<그림 9> 청년의 특성별 다차원 빈곤율 변화( 체/20 /30 )

A. 교육수준

D. 경제활동상태

4) 다차원 빈곤에 향을 미치는 요인의 변화

여기서는 지금까지의 분석결과를 종합하기 위하여, 청년의 다차원 빈곤에 영향을 미치는 요인이 어떻게 

변화하였는지를 선형확률모형을 이용해 분석하였다. 동일시점 자료를 이용해 분석한 결과이므로, 변수간 

엄격한 인과관계를 적용하기 어렵다. 따라서 본 연구의 분석결과는 해석에 유의할 필요가 있다12). 

다음 <표 12>는 전체 연령집단과 청년, 20대 청년과 30대 청년으로 구분하여 2010년과 2019년 각 변수

12) 동일 연령집단의 시기별 변화를 확인하기 위해 각 시점 회귀모형의 계수가 통계적으로 유의미한 차이가 있는지 확인하기 위

해 Chow-test를 실시하였으며, 모든 모형에서 통계적으로 유의미한 차이가 있는 것으로 확인되었다. 그럼에도 불구하고 각 

시점별 표본구성 등의 차이로 인해 회귀계수의 크기 변화를 직접 비교하기 어려우므로 해석에 주의가 필요하다.

B. 거주지역 C. 가구유형
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가 다차원 빈곤 집단에 속할 확률에 미치는 영향이 어떻게 변화하였는지 분석한 결과이다. 전체 연령을 

대상으로 분석한 모형1에서는 연령을 5개 유형으로 구분하여 변수로 투입하였으며, 청년을 대상으로 한 

모형2에서는 연령대를 구분하는 변수를 투입하였다. 모형1의 연령변수 분석결과, 2010년에는 10대를 제외

한 모든 집단이 노인보다 다차원 빈곤 집단에 속할 가능성이 낮은 것으로 나타났는데, 2019년에는 20대는 

계수의 크기가 감소하고 30대는 통계적 유의도를 상실하였다. 이는 다차원 빈곤에 영향을 미치는 주요 변

수를 통제하였을 때, 노인과 청년의 다차원 빈곤 위험의 차이가 최근 들어 감소하거나 사라질 수 있음을 

보여준다. 즉, 앞에서 기술통계를 이용한 분석에서 확인한 연령대별 다차원 빈곤율의 차이는 연령 자체의 

영향이라기보다 각 연령집단이 가진 연령 이외의 특성에서 비롯된 차이일 수 있다. 

성별의 경우, 모든 모형에서 여성이 남성보다 다차원 빈곤 집단에 속할 확률이 높은 것으로 나타났다. 

특히 2010년보다 2019년 계수의 크기가 더 커졌음을 알 수 있다. 청년을 대상으로 한 분석에서, 2010년에

는 여성이 남성보다 다차원 빈곤 집단에 속할 확률이 높았는데, 2019년에는 그 값이 다소 증가하였다. 20

대와 30대 집단을 각각 분석한 모형3과 모형4의 결과에서 알 수 있듯, 이러한 경향은 20대 청년의 다차원 

빈곤 성별 격차에 기인한 것으로 해석할 수 있다. 

교육수준 분석결과, 고등학교 졸업 이하인 경우, 4년제 대학 졸업자보다 다차원 빈곤 집단에 속할 확률

이 높은 것으로 나타났다. 청년만을 대상으로 한 분석(모형2)을 보면, 2010년보다 2019년에 고등학교 졸업 

이하의 계수 크기가 감소하였고 통계적으로 유의미한 차이가 있음을 알 수 있다. 이는 20대 청년이 아니

라 30대 청년의 변화에서 기인한다. 30대 청년만을 대상으로 한 분석결과(모형4), 2010년 고등학교 졸업 

이하의 청년이 4년제 대학 졸업 청년보다 다차원 빈곤 집단에 속할 가능성이 높았는데, 2019년에는 다소 

증가하였다. 한편, 전문대 졸업자와 4년제 대학 졸업자의 차이는 2019년 통계적 유의도를 상실하였으며, 

20대 청년은 그 방향도 반대로 바뀌었다. 4년제 대학 졸업이 갖는 학위효과의 영향이 감소하였거나, 전문

대 졸업자의 이른 취업(좋은 일자리를 위해 대기하지 않고 여건이 좋지 않은 일자리에 취업하는 등의)으

로 인한 영향일 수 있다. 청년의 교육수준과 다차원 빈곤의 관계는 기존의 소득 빈곤 연구에서 교육과 소

득의 관계가 정적(+), 비례 관계로 나타나는 것과는 다르게 접근할 필요성이 있으며, 심층적인 추가 연구

가 필요하다. 

거주지역의 경우, 대부분 통계적으로 유의하지 않았는데, 앞에서 기술통계 분석결과 나타난 대도시 청

년의 다차원 빈곤 위험의 증가가 대도시에 이주하는 청년의 특성에서 기인한 것일 수 있음을 유추하게 해

준다. 혼인상태 역시 유의하지 않은 것으로 나타났다.

가구 유형의 경우, 부모와 동거하는 2인 이상 청년 가구보다 1인 가구가 다차원적 빈곤 집단에 속할 확

률이 낮은 것으로 나타났다. 이는 전통적으로 알려진 청년 1인 가구의 취약성이 다차원적 빈곤의 맥락에

서는 오히려 가려질 수 있음을 보여준다. 경제적으로 독립할 준비가 되었을 때 부모 가구에서 독립하는 

한국의 사회문화적 맥락을 고려할 때, 1인 가구 청년은 자립준비 정도가 낮은 부모 동거가구 청년보다 다

차원 빈곤 위험이 낮게 측정될 수 있다. 또 다른 한편으로 이는 한국복지패널자료의 특성이 반영된 결과

일 수 있다. 한국복지패널자료는 저소득 가구를 과대표집한 가구단위 패널조사자료로 저소득 가구의 자녀

인 청년이 독립을 미루고 부모와 동거하는 사례로 인해, 부모동거 가구가 빈곤을 낮추는 것이 아니라 빈

곤위험을 높이는 형태로 경제적 상태에 귀속되는 경향이 다른 경우보다 더 크게 나타날 수 있다. 

경제활동 상태의 경우, 실업, 비정규직, 비재학 미취업자 순으로 다차원적 빈곤 집단에 속할 확률이 높

은 것으로 나타났는데, 2010년보다 2019년에 실업 청년이 다차원 빈곤 집단에 속할 가능성이 더 커졌다. 

경제활동 상태는 노동 차원, 교육·역량 차원 빈곤과 중첩되므로 해석에 주의가 필요하다.
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5. 결론 

본 연구는청년의 다차원적 빈곤의 변화를 확인하기 위해 한국복지패널자료를 이용해 2010년과 2019년 

19~39세 청년의 다차원적 빈곤율을 비교 분석하였다. 분석결과, 최근 청년의 다차원적 빈곤 위험이 높아

진 것을 확인하였으며, 이는 노인집단과 전체 연령집단의 다차원적 빈곤율 혹은 빈곤 위험이 감소하는 경

향을 보인 것과 대조적이다. 65세 이상 노인의 다차원 빈곤율은 39.8%에서 2019년 28.0%로 11.9%P 감소

하였으며, 중장년도 9.8%P 감소하였다. 그러나 20대 청년이 다차원 빈곤율은 2010년 20.8%에서 2019년 

17.5%로 3.3%P 감소하는 데 그쳤으며, 30대 청년의 다차원 빈곤율은 2010년 18.9%에서 19.1%로 소폭 증

가하였다. 이러한 경향은 상대적 빈곤 위험 변화에서도 명확하게 확인되었다. 노인의 상대적 빈곤 위험은 

2010년 1.5배에서 2019년 1.4배로 감소하였으나, 청년의 상대적 빈곤 위험은 증가하였다. 차원 빈곤율 상대

적 빈곤 위험을 분석한 결과, 20대 청년은 과거보다 최근 주거, 경제, 교육역량 차원 빈곤율이 증가하였으

며, 30대 청년은 사회적 자본과 건강의 상대적 빈곤 위험이 높아진 것을 확인하였다. 이와 더불어 청년의 

특성별 다차원 빈곤 변화를 확인한 결과, 고등학교 졸업 이하의 저학력, 여성, 실업 등과 같은 전통적 빈

곤 위험집단 외에도 30대, 부모와 동거하는 청년의 빈곤 위험이 크게 증가한 것을 확인하였다. 본 연구는 

구분
모형1(전체) 모형2(청년) 모형3(20대) 모형4(30대)

2010 2019 2010 2019 2010년 2019년 2010년 2019년

성별 여성 0.046*** 0.070*** 0.032# 0.051*  0.024 0.065* 0.056# 0.001

연령

(노인)     

10대 -0.074 -0.097                         

20대 -0.103*** -0.080** 0.008 -0.059*                    

30대 -0.078*** 0.015                       

중장년 -0.047*** -0.013          

교육수준

(4년제)

고등학교 

졸업 이하
0.145*** 0.105*** 0.141*** 0.101*** 0.153*** -0.001 0.130*** 0.189***

전문대학 

졸업
0.100*** 0.037* 0.086*** 0.026 0.120*** -0.017 0.062** 0.052

대학원 

재학이상
0.030 -0.014 0.018 -0.021 0.01 0.016 0.015 -0.03

거주지역

(읍면동)

대도시 -0.014 0.009 -0.004 0.058# 0.036 0.057 -0.056 0.072

중소도시 -0.002 0.02 0.001 0.081*  0.046 0.085 -0.051 0.083*  

혼인상태 기혼 -0.003 -0.03 0.028 -0.006 0.042 -0.011 0.038 -0.012

가구유형

(부모동거)

1인 가구 0.000 -0.049** -0.076** -0.142*** -0.120** -0.166*** -0.025 -0.136*  

2인 이상 

부모 비동거
-0.090*** -0.122*** -0.069** -0.054# -0.069 -0.03 -0.088*  -0.035

주거

점유형태 

(자가)

전세 0.116*** 0.071*** 0.087*** 0.059*  0.095** 0.081* 0.076*** 0.059#

월세 0.243*** 0.181*** 0.201*** 0.158*** 0.235*** 0.139*** 0.168*** 0.176***

경제

활동상태

(정규직)

비정규직 0.295*** 0.214*** 0.281*** 0.234*** 0.292*** 0.260*** 0.271*** 0.217***

실업 0.673*** 0.773*** 0.663*** 0.803*** 0.611*** 0.896*** 0.781*** 0.715***

재학 -0.038# -0.026 -0.051*  -0.04 -0.041 0.006 -0.114*** 0000

비재학·미취업 0.215*** 0.174*** 0.221*** 0.145*** 0.226*** 0.119** 0.217*** 0.195***

Cons -0.019 -0.014 -0.102** -0.061 -0.153** -0.072 -0.047 -0.083

N 10,791 3,189 10,619 2,307 1,242 1,136 1,946 1,171

주 : #p<.10, * p<0.05, ** p<0.01, *** p<0.001

〈표 12〉청년의 특성별 다차원 빈곤에 향을 미치는 요인의 변화 



변금선·이혜림/청년의 다차원적 빈곤 변화: 2010년과 2019년 청년층의 빈곤 비교  195

전통적 빈곤 연구의 관점에서 소득 빈곤이라는 단일한 빈곤 지표를 적용할 때보다 청년이 이행기에 경험

하는 다차원적 삶의 영역에서 나타나는 결핍과 박탈의 실태를 파악하고, 코로나19로 인해 청년의 이행기 

사회적 위험이 가중될 우려가 큰 상황에서 청년층의 빈곤 위험을 실증자료를 이용해 분석하였다는 점에서 

의미가 있다.

이상의 결과를 고려할 때, 향후 이행기 청년을 위한 정책 추진에 있어서 다음과 같은 점을 고려할 필요

가 있다. 첫째, 청년의 이행기 특성을 고려한 정책지원이 필요하다. 본 연구의 분석결과, 연령, 노동시장 

이행 상태, 주거독립 여부에 따라 다차원 빈곤 위험이 다르게 나타났다. 이는 다양한 사회적 과업을 수행

하는 청년의 특성이 반영된 결과이다. 생애주기 관점에서 연령별 이행기 변화와 정책 욕구를 진단하여, 청

년의 빈곤 위험을 선제적으로 예방할 필요가 있다. 둘째, 청년층의 내적 이질성을 고려한 맞춤형 전략이 

필요하다. 청년은 1인 가구와 부모동거 가구, 그리고 청년은 연령과 교육수준, 성별에 따라 빈곤 차원과 

다차원 빈곤 위험이 다른 것으로 확인되었다. 셋째, 다른 연령대보다 청년이 취약한 비경제적 차원의 결핍

을 완화하기 위한 집중지원이 필요하다. 본 연구의 결과, 청년은 전통적 빈곤인 소득 빈곤 이외에 청년 사

회적 과업과 직결된 차원의 빈곤에 더 취약할 수 있음을 확인하였다. 이에 더해 청년이 속한 가구를 기준

으로 빈곤 청년을 식별하는 것이 아니라 개인의 특성을 기준으로 빈곤을 식별하고, 이를 기반으로 청년의 

정책 욕구를 진단하고 정책지원 전략을 수립할 필요성이 있다. 청년기본법 시행으로 청년정책이 명실상부 

대표적인 사회정책으로 자리매김하고 있는 상황에서 이행기 청년의 삶의 최저선을 마련하여 보장해야 한

다. 청년의 다차원적 빈곤 지표를 구축하고, 이에 대해 지속적이고 안정적인 조사와 공표가 이루어져야 할 

것이다.

본 연구는 그러나 다음과 같은 점에서 한계가 있다. 첫째, 한국복지패널조사자료를 이용하여 청년층의 

대표성을 확보하기 어려우므로 본 연구의 결과는 잠정적으로 해석할 필요가 있다. 한국복지패널조사는 저

소득 가구를 과대표집하여, 저소득 가구 부모와 동거하는 성인 자녀인 청년 그리고 사회안전망에 의해 다

양한 지원을 받는 가구의 청년 등이 다수 포함되어 있을 수 있다. 이에 더해 한국복지패널조사는 조사원

이 가구를 직접 방문하여 가구주와 가구원을 조사하는 방식으로 이뤄지므로 청년의 실제 생활여건과 상태

를 충분히 반영하기 어려울 수 있다. 일례로, 본 연구의 다차원 빈곤 지표 중 우울 증상 비율은 최근 이루

어진 청년을 대상으로 한 온라인 자기기입식 조사의 결과보다 상당히 낮은 수준이었는데, 조사방식의 차

이에서 비롯된 차이일 수 있다. 올해 첫 조사가 이루어지는 ‘서울청년패널조사’, 청년기본법에 의해 내년

부터 시작되는 ‘(가칭)청년의 삶 실태조사’ 등 청년을 대상으로 한 체계적인 조사데이터가 구축되면 청년

의 다차원적 빈곤 실태를 보다 객관적으로 파악할 수 있을 것으로 예상된다. 둘째, 본 연구의 분석대상은 

2010년과 2019년 2개 시점의 연령을 기준으로 한 청년층이다. 이 때문에 본 연구에는 1970~2001년생이 20

대와 30대에 각기 다른 시점에 경험한 다차원적 빈곤 실태가 혼재되어 있다. 최근 논의가 확장되고 있는 

MZ세대의 특성과 삶의 양태 변화 등을 고려할 때, 세대의 관점에서 청년의 다차원적 빈곤 실태와 변화를 

파악할 필요성이 있다. 후속연구에서는 이를 고려한 연구 설계가 필요하다. 

이러한 한계에도 불구하고 본 연구는 전통적으로 빈곤연구의 대상으로 여겨지지 않았던 청년을 대상으

로 다차원적 삶의 영역에서 발생하는 자원과 기회의 결핍, 배제, 박탈을 실증자료를 이용하여 분석하였다

는 점에서 의미를 갖는다. 후속연구에서는 개인을 기준으로 한 다차원적 빈곤의 종단적 변화와 세대간 청

년기의 다차원 빈곤 위험 변화 등에 대해서도 심층적인 연구가 이루어질 필요가 있다.
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영역 지표명

2010년 2019년

전체

청년

전체

청년

계  
20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 
계  

20대

(19~29세)

30대

(30~39세) 

경제

소득 빈곤 12.9 4.9 5.8 4.1 14.7 5.9 7.5 4.3 

순자산 빈곤  56.0 59.1 53.2 64.2 60.4 66.4 61.6 70.9 

부채부담    3.5 3.7 3.6 3.8 1.4 1.4 2.0 0.9 

교육·역량
니트(NEET) 32.3 25.2 20.6 29.1 31.1 23.7 25.0 22.6 

자율성 27.7 17.2 16.3 18.0 24.6 19.7 20.2 19.3 

노동
실업  1.5 2.6 3.8 1.6 1.8 3.3 3.0 3.7 

고용안정(비정규) 34.5 26.8 29.5 24.6 32.5 25.1 24.9 25.2 

주거
비적정주거 10.7 12.2 11.1 13.2 5.9 8.3 10.8 6.0 

최저주거기준 3.3 3.5 4.6 2.5 3.2 2.5 3.0 2.0 

건강

자살 생각 1.9 2.0 1.9 2.1 1.6 1.3 1.2 1.4 

우울 10.8 6.3 6.8 5.9 8.5 6.6 6.1 7.2 

미충족 의료 1.3 1.1 1.6 0.7 0.3 0.3 0.1 0.4 

사회적 

자본 
사회적 관계망 4.0 2.7 2.2 3.2 3.5 2.9 1.4 4.3 

복지
식생활 결핍  5.8 3.8 4.8 2.9 1.6 1.0 0.9 1.0 

주관적 행복 7.8 5.3 5.4 5.3 4.4 2.7 2.1 3.2 

<부록 1> 청년의 다차원  빈곤 변화 : 지표 빈곤율
(단위: %)

구분
조정 다차원 빈곤율 상대적 빈곤 위험 변화(B-A)

2010년(A) 2019년(B) 2010년(A) 2019년(B) 빈곤율 빈곤위험

20대 10.10 8.30 0.76 0.86 -1.80 0.08

30대 9.30 9.10 0.70 0.94 -0.20 0.24

중장년 14.30 9.00 1.08 0.93 -5.30 -0.15

노인 20.20 13.60 1.52 1.40 -6.60 -0.11

전체 13.30 9.70 1.00 1.00 -3.60 - 

<부록 2> 연령 별 조정 다차원 빈곤율  상  빈곤 험 변화
(단위: %)
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베이비부머 가구주의 빈곤탈출에 향을 미치는 요인에 한 연구: 

1~15차 복지패 자료를 이용하여

한창근(성균관대학교), 맹성준(성균관대학교 박사과정)

본 연구는 베이비부머의 노년기 진입이 본격적으로 시작되고 있는 상황에서 베이비부머 가구주의 빈곤

탈출에 영향을 미치는 요인을 실증적으로 규명하고자 한다. 본 연구문제를 규명하기 위해 한국복지패널 

1-15차년도(2006-2020년)자료를 활용하여 총 1,262명을 분석대상으로 하였으며, 빈곤탈출의 발생여부와 빈

곤탈출까지의 기간을 함께 고려하고자 생존분석의 일종인 콕스비례위험모델과 Kaplan-Meier 방법을 수행

하였다. 분석결과 베이비부머 가구주의 종사상 지위, 가구의 자산, 가구 내 취업자가 빈곤탈출확률에 정적

인 영향을 미치는 것으로 나타났다. 반면 베이비부머 가구주의 교육수준은 빈곤탈출확률에 부적인 영향을 

미치는 것으로 확인되었다. 연구자들은 상술한 연구결과를 바탕으로 베이비부머 세대의 빈곤탈출을 위한 

정책적 제언을 제시하였다. 

 Keyword : 베이비부머, 빈곤탈출, 콕스비례위험모델, Kaplan-Meier 방법

제1  서론

기대수명의 증가에 따른 인구의 고령화1)는 그동안 겪어 보지 못한 많은 새로운 것들을 경험하게 만들

며 또 한편으로 사회 제반 분야에서 새로운 도전과제를 던져주기도 한다. 특히 길어진 노후에 대비해 은

퇴이후의 경제적 문제에 대한 준비는 예비 은퇴자들에게는 준비해야 하는 과제이고, 이미 은퇴를 한 은퇴

자들에게는 당면한 생활의 문제로 다가온다(김병태, 2018). 따라서 은퇴이후의 삶을 준비해오지 못한 고령

층은 은퇴 후 빈곤의 늪에 빠질 가능성이 높다. 현재 우리나라 노인 빈곤율 지표를 살펴보면 상황은 심각

하다. 시장소득 기준 은퇴연령층 66세 이상 노인인구의 상대적 빈곤율(중위소득 50% 기준) 추이를 살펴보

면 2011년에는 47.8%에서 2019년 43.2%로 전반적으로 감소하였지만 여전히 높은 수준이다(통계청, 2020).

노인 빈곤율이 높은 수준으로 나타나는 원인을 분석해보면 산업화·도시화와 함께 가족주의 문화가 약해

지면서 자녀로부터의 사적 부양이 점차 감소하고 있지만 이를 대체할 공적 노후소득보장제도는 아직 충분

히 성숙하지 못한 것이 그 이유 중 하나일 것이다. 높은 노인빈곤율과 미흡한 사회보장제도에 대한 대책

으로 정부는 기초연금급여의 인상, 국민기초생활보장제도의 부양의무자 기준 완화 등 노인 대상 소득보장

정책 확대 계획을 세우고 있지만 이러한 조치만으로 노인 빈곤 해소에 한계가 있는 것으로 평가된다(손병

1) 우리나라의 인구는 2017년부터 65세이상 인구가 15세미만 인구보다 많은 단계로 진입하였다. 1960년에는 65세이상 인구의 
비중이 2.9%에 불과하던 것이 2020년에는 15.7%, 그리고 2067년에 이르러서는 46.5%수준에 도달할 것으로 전망된다. 저출
산과 고령인구의 증가로 우리나라의 중위 연령 역시 매우 빠른 상승추세를 보이는데 1960년대 19세에 불과했으나, 2020년 

43.7세로 높아졌고, 2067년에는 62.2세에 도달할 것으로 예측된다. 노년부양인구비도 살펴보면 1960년대는 5.3수준이었으나 
2020년 21.7로 증가하였고, 2067년에는 102.4수준에 도달하여 생산연령인구 1명이 노인1명을 부양해야 하는 상황이 된다. 
또한 고령화지수 역시 1960년 6.9, 2020년 129, 2067년 574.5로 급격한 증가추세를 나타낸다. 이러한 수치를 통해서 우리

나라는 짧은 기간 동안 급격하게 고령화가 진행되고 있음을 알 수 있다(통계청, 2020).
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돈, 이원진, 한경훈, 2019). 

더욱이 소득 1분위 가구(소득수준 하위20%)의 고령인구에 베이비부머 세대2)가 2020년부터 본격적으로 

편입되기 시작하면서 이들 세대의 ‘준비되지 않은 노후’ 문제가 우리사회의 새로운 화두로 떠오르고 있다. 

특히 중·고령층을 아우르는 우리 사회 최대 연령 집단인 베이비부머 세대 대부분이 전통적 가족부양체계

의 와해, 인구고령화, 급변하는 노동시장의 변화 속에서 자녀양육과 부모부양에 전념하다가 자신들의 노후

준비는 하지 못한 채 노동시장에서 빠르게 퇴출되고 있다(강욱모, 김지훈, 2020). 베이비부머 세대 가구주

는 현재 노동시장에 진출해 있는 청·장년층인 에코세대3) 가구주와 비교하여 절대적 빈곤율은 3배 이상, 

상대적 빈곤율은 2배 이상 높다는 것을 알 수 있다(김지훈, 강욱모, 2021). 또한 개인 뿐 아니라 국가적 수

준에서도 이들을 위한 경제적 준비가 매우 부족한 상황이다. 국민연금수급자의 증가로 장기적인 재정불안

이 가중되고 있는 가운데 베이비부머 세대가 완전히 은퇴하는 2025년에는 급여지출이 보험료 수입을 초과

하기 시작하고, 2026년에는 재정수지 적자로 전환되어 2047년에는 기금이 고갈될 것이라는 최악의 예측을 

내놓고 있는 상황이다(삼성경제연구소, 2010)

이를 통해 현재 우리나라 노년층의 대다수를 차지하고 있는 베이비부머 세대의 빈곤문제를 해결하지 

않으면 우리 사회 전반의 노인문제가 더욱 악화될 수 있다는 것을 알 수 있다. 또한 이는 자녀 세대에 부

양부담으로 작용하는 문제로 이어질 수 있기 때문에 베이비부머 세대의 빈곤문제는 노인빈곤문제의 주요 

화두로 다루어야 할 이슈이다. 2020년부터 베이비부머 세대는 기업뿐 아니라 대부분의 노동시장에서 은퇴

하기 시작한, 즉 베이비부머 세대가 본격적으로 노년기에 진입하였기 때문에 이와 관련된 연구는 필수적

이라 할 수 있다. 이러한 상황에서 최근 2~3년 동안 베이비부머 세대의 빈곤문제에 대해 재조명 하면서 

이에 대한 연구들이 이루어지고 있다. 

이와 관련하여 한국복지패널 1-11차년도 자료를 활용하여 베이비부머 세대의 노동경력에 따른 빈곤위험

을 분석한 연구(지은정, 2018), 베이비붐세대와 해방전쟁세대와의 비교분석을 통해 자산 및 소득빈곤 영향

요인을 분석한 연구가 있다(이영라, 이숙종, 2018). 하지만 이 연구들은 베이비부머 세대가 본격적으로 노

년기에 진입하기 전 예측 연구라는 점에서 이제는 본격적으로 베이비부머 세대가 노년기에 진입한 현재의 

상황에서 노동시장에서의 지위와 빈곤과의 연구가 필요해 보인다. 이러한 측면에서 베이비붐세대와 그들

의 자녀 세대인 에코세대와의 비교분석을 통해 빈곤 및 소득불평등 영향요인을 분석한 연구들이 이루어졌

다(김지훈, 강욱모, 2021). 그렇지만 아직 베이비부머 세대의 빈곤문제에 관한 연구들이 양적측면에서나 질

적측면에서 충분히 누적되지 못하여 실효성 있는 대책이 제시되지 못하고 있다.

또한 베이비부머 세대의 빈곤문제가 심각한 상황에서 빈곤율의 급증과 함께 고려되어야 할 것은 빈곤

의 ‘동태적 양상(dynamics of poverty)'이다. 동일한 수치의 빈곤율을 가진 사회라 할지라도 빈곤층의 다

수가 2년 미만의 일시적 빈곤을 경험한 후 빈곤을 탈출하는 이동성이 높은 경우가 있는 반면 이동성이 낮

아 장기적 빈곤을 경험하는 경우가 있다. 후자와 같이 장기적인 현상으로 고착되는 경우 빈곤의 악영향을 

더욱 커질 수 있다(구인회, 2005). 특히 베이비부머 세대처럼 은퇴 후 노년기에 빈곤에 진입할 경우 신체·

심리·인지적 변화로 인해 직업군 선택에 제약이 있고, 자녀세대인 에코세대가 자립하는 시점이 늦어지는 

현실 속에서 그 부담까지 떠안게 되어 빈곤상황에서의 탈출이 더욱 어렵게 된다. 다시 말해 빈곤이 장기

화되어 빈곤에서 벗어나기 어려운 굴레가 된다. 특히 베이비부머 세대가 은퇴 후 임금수준이 낮은 비정규

2) 2020년부터 베이비부머 세대(1955년~1963년 출생)의 노년기 진입이 시작되었다. 베이비부머 세대는 6.25전쟁이 끝난 1955년

부터 배트남 전쟁 참전 전까지인 1963년 사이에 태어난 사람들이며 이들은 우리나라 노령인구의 상당부분을 차지하는 세대이
다. 

3) 에코세대(1979~1963년 출생)는 베이비부머 세대의 자녀세대이다. 베이비부머 관련 연구들에서 이 에코세대들과의 비교연구가 

포함되는 것은 베이비부머 세대의 현재가 에코세대의 미래의 모습이기 때문이다. 
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직 단순노무직으로 재취업하는 사례가 늘고 있다는 결과로 미루어보아(박영란 외, 2011), 낮은 고용의 질

로 일하는 베이비부머 세대는 나이가 들수록 더 쉽게 빈곤층으로 전락할 수 있음을 알 수 있다. 한편 빈

곤탈출과 관련하여 연령세대별로 빈곤의 진출입 결정요인에 대해 분석한 연구(김기승, 조용수, 2007), 가계 

빈곤탈출요인에 대해 분석한 연구(윤정윤, 박나랑, 2014)가 있으나 이는 베이비부머 세대를 중심으로 빈곤

탈출 요인을 분석한 연구가 아니므로 한계가 있다. 

따라서 본 연구는 베이비부머 세대의 노동시장은퇴와 더불어 본격적으로 노년기에 진입하기 시작한 현 

시점에서 베이비부머 세대의 빈곤탈출에 영향을 미치는 요인에 대해 실증적으로 분석해보고자 한다.

제2  이론  배경

1. 베이비부머의 정의  특성

베이비붐(baby boom)은 어떤 시기에 출생하는 아이의 수가 폭증하는 현상으로, 이 시기에 태어난 출생

코호트를 베이비부머(baby boomer)라 부른다. 제2차 세계대전이 끝나면서 대부분의 선진국에서 출산율이 

급증하고 출생아 수도 급증하는 베이비붐을 경험하였는데 이는 전쟁동안 별거하던 젊은 부부들이 재결합

하거나 미루었던 결혼과 출산을 한꺼번에 하면서 출산율이 급증하였기 때문이다(통계청, 2012). 

그렇기 때문에 서로 다른 역사적 사건을 겪은 각 나라의 상황에 따라 베이비부머의 연령대가 다르다. 

미국은 합계출산율이 높았던 1946~1964년생을, 일본에서는 출생아수 기준으로 1947~1949년생을 제1차 베

이비부머 세대(단카이세대), 1971~1974년생을 제2차 베이비부머 세대(에코세대)로 보고 있다. 우리나라의 

경우는 출생아수를 기준으로 다른 연도에 비해 출생 코호트가 많이 나타나는 1955년~1963년생 까지를 1

차 베이비부머 세대로, 가임여성수의 증가로 출생아수가 크게 늘어나는 1964~1974년생 까지를 2차 베이비

부머 세대로 보고 있다(통계청, 2012). 작년 2020년을 기준으로 1차 베이비부머 세대가 노년기에 진입하였

고, 이들의 은퇴와 국민연금 수령 등 노동시장 문제와 맞물려 특히 이들에 대한 관심이 높아지고 있다.

이렇듯 인구학적 관점에서 살펴볼 경우 베이비부머는 제2차 세계대전 이후 출산율이 급증하던 시기에 

태어난 사람을 말한다. 반면 사회학적 관점의 베이비부머는 이전 세대와 역사적, 사회적, 문화적 측면(소

비문화, 삶의 방식, 문화, 교육수준, 직업이력, 건강 등)에서 다른 집단, 즉 사회적으로 분류된 집단이다

(Phillipson, 2007; Pruchno, 2012). 사회학적 관점에서 다시 살펴보면 우리나라 베이비부머 세대는 노년기

의 기본적인 신체, 심리, 정서, 사회적 특성을 가지고 있으나 앞서 언급하였듯이 기존의 세대와는 다른 사

회적, 역사적 경험을 하였기에 공통적으로 나타나는 그들만의 특성이 있다. 사회적 역할 측면에서는 산업

화·선진화로 인해 다양한 제도 및 인프라의 혜택을 누렸으나 외환위기와 글로벌 금융위기 등 성장에 따른 

진통을 경험하였고, 가족관계 측면에서는 부모 부양과 자녀 교육의 이중 부담을 지고 있고 자녀 결혼비용

도 자신의 책임으로 인식하고 있다. 사회경제적 지위 의식에 대해 대다수가 중간층 이상이라고 인식하고 

있고, 부동산 자산의 비율이 높은 편이며, 향후 소득수준의 감소를 예측하면서도 연금 이외에 노후준비가 

부족한 상황이다. 사회적 활동을 위한 체력과 활력이 충분하다고 생각하며 경제적·실리적 혜택과 안정을 

추구한다. 급속한 선진화와 문화적 풍요를 경험한 세대이지만 은퇴 후 소득 감소와 증대된 문화욕구 간의 

차이로 인해서 갈등을 경험할 것으로 예상되는 특성을 가지고 있다(삼성경제연구소, 2010). 

베이비부머 세대를 노후준비의 관점에서 부모부양과 자식부양에 치여 자신의 노후를 준비하지 못하고 

‘끼인 세대’라고 부르기도 하지만 다른 관점에서는 ‘중간 세대’라는 별칭으로 특성을 구분 짓기도 한다, 중
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간 세대로서의 그들의 특성을 정리하자면 빈곤과 풍요를 모두 경험한 중간 세대, 전통적 가족가치와 근대

적 개인주의 가치를 모두 경험한 중간 세대, 민주화의 전후를 모두 경험한 중간 세대라고 볼 수 있다(차

성란, 2012).

앞서 언급하였듯이 한국 베이비부머 세대의 맏형격인 1955년생들이 2010년 기업의 일반적 정년연령인 

55세에 도달하면서 ‘베이비부머 세대 대량은퇴의 시대’가 개막되었다. 10년에 걸쳐 기업의 근로현장을 떠

나는 이른바 ‘썰물 은퇴’가 시작된 것이다. 베이비부머 세대는 인구 쓰나미와 같은 역할을 수행하여 베이

비부머 세대가 젊은 층이었을 때는 우리 인구에서 생산인구 비중이 월등히 높았다가, 이들이 노년층이 되

면 생산인구 비중이 급격히 감소하면서 이 베이비부머 세대 노년인구가 전체 인구의 중심세력으로 전환되

었다(김용하, 임성은, 2011). 베이비부머 세대가 동시에 노동시장을 떠나게 됨에 따라 이로 인한 경제·사회

적 파급효과에 대한 우려가 고조되고 있다. 생산현장에서 노동력이 감소하고, 자산시장의 수급불균형으로 

인해 자산 가격의 하락 압력이 확대되고, 사회복지비용을 증대시켜 국가 재정을 압박할 가능성이 크다는 

예측들이 있다(삼성경제연구소, 2010). 

이렇게 본격적으로 베이비부머 세대가 노년인구에 진입하기 전 베이비부머 세대에 대한 낙관적인 시각

이 많았다. 베이비부머 세대는 이전세대보다 고등교육과 경제성장의 혜택으로 직업적 성취도가 높고 전

문·관리직의 비율이 높아서 경제적으로 안정되었을 것이라는 기대가 컸던 것이 사실이다. 그러나 한편에

선 베이비부머 세대가 노년기에 진입하면 안정된 노동시장경력을 바탕으로 축적한 자산과 사회보장제도의 

발달에 힘입어 높은 노인 빈곤율이 낮아질 것이라는 기대는 결국 희망에 그칠 것이라는 부정적인 의견도 

있었다(지은정, 2018). 따라서 우리사회가 베이비부머 세대의 본격적인 은퇴 전에 이들에 대한 차별화된 

노후정책을 준비해야 할 것이라는 우려의 목소리가 많았지만, 준비되지 않은 채 이러한 우려는 현재 부정

적인 현실로 다가오고 있다. 

게다가 평균수명은 세계평균보다 더 높아 은퇴 후 노년기 기간이 늘어나고 있다. 2020년 기준 베이비부

머 세대에 해당하는 55-59세의 기대수명은 27.44년, 60-64세의 기대수명은 23.12명으로 현재 베이비부모세

대는 앞으로 평균 25년간의 노년기에 대한 경제적 준비가 필요할 것으로 보인다(통계청, 2017). 국민연금, 

퇴직연금 등 공적·사적 노후소득보장제도가 모두 미흡한 상태에서 퇴직 후 25년의 노후생활을 대비해야 

하는 상황에 놓여 있다. 고령층의 재취업률이 높기는 하나 대부분 고용이 불안정하고, 임금수준이 낮은 비

정규직 일자리어서 재취업기간동안에도 노후생활을 안정적으로 영위해나가기에는 어려움이 있는 것이 현

실이다(방하남 외, 2010).

우리나라 베이비부머 세대는 빈곤했던 유년기를 거쳐 지나 산업화, 민주화, 외환위기, 글로벌 금융위기 

등 급격한 경제, 사회 변화 속에서도 국가와 자신의 발전을 위해 끊임없이 노력했던 성장 동력 세대, 가계 

경제의 주된 수입원으로 부모와 지식을 모두 부양해야 하는 버팀목 역할을 하였으나 정작 본인을 위한 노

후준비에는 소홀, 불안한 노후를 극복하기 위해 정년퇴직 후에도 활발한 경제활동에 대한 요구가 높으며 

국가의 정책적 지원을 기대하는 세대이다(통계청, 2010). 따라서 이들을 빈곤의 늪에서 빠져나오게 하기 

위한 연구가 이루어지고 실효성이 있는 대책이 강구되어야 할 것이다. 

2. 베이비부머 세 의 빈곤에 한 선행연구

2010년 전후는 베이비부머 세대가 만55세에 진입하면서 기업 정년퇴직의 연령에 이른 때이므로 이 시

기부터 베이비부머 세대의 은퇴와 노후문제들에 대한 선행연구가 존재했다. 선행연구들에서는 베이비부머 
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세대의 근로생애를 분석하거나, 베이비부머 세대의 은퇴대비를 위한 정책방향을 제시하고 있다(나일주, 임

찬영, 박소화, 2008; 한국노동연구원, 2010; 김기헌, 2011). 베이비부머 세대의 노후 준비에 관한 연구는 경

제적 상태와 관련하여 우리나라 베이비부머세대의 자산보유현황을 분석한 연구(남상호, 2011), 베이비부머 

세대의 소득 및 자산 결합분포 특성을 살펴본 연구(김민정, 2016), 베이비부머와 전(前)베이비부머의 재무

적 노후준비에 관한 연구(박창제, 2014), 베이비부머 세대의 노후소득에서 1,2차 베이비부머 간 은퇴 시 자

산 적정성을 비교한 연구(최장훈, 이태열, 김미화, 2017), 베이비부머 은퇴에 따른 재무행동 변화와 자산선

택 결정요인 연구(백은영, 2017)들이 이루어졌다. 

또한 노년기의 빈곤문제와 빈곤상황에서의 진출입경험에 주목하여 분석한 연구(김기승, 조용수, 2007)가 

있는데, 베이비부머 세대만을 대상으로 분석한 연구는 아니지만 노년기 빈곤문제를 통해서 베이비부머 세

대의 빈곤진출입 요인을 살펴볼 수 있어 유용한 연구이다. 10여 년 전 연구이므로 베이비부머 세대가 40, 

50대일 경우의 연구결과를 살펴보면 함의를 도출해 낼 수 있고, 60대의 경우에도 향후 노년기 빈곤상황을 

예측해 볼 수 있다. 40대 가구주 세대의 경우 가구주의 학력이 높고, 배우자가 있는 경우, 취업상태인 경

우 빈곤 진입 위험성이 낮아지고, 50대 가구주 세대의 경우 가구 내 취업자 수가 많고 가구주의 학력수준

이 높을 경우 빈곤 진입 위험성이 낮아지는 것으로 분석되었다. 60대 이상 가구주 세대의 경우 연령이 많

아질수록 빈곤 진입 위험성이 높아졌고, 가구 내 취업자 수가 많고 가구주의 학력이 높을 경우 취업상태

에 있을 경우 빈곤진입 위험성이 낮아지는 것으로 나타났다. 40대 가구주 세대의 경우 연령이 많아질수록 

빈곤탈출확률은 낮아지고, 가구 내 취업자 수가 많을수록 빈곤탈출확률이 높아지는 것을 알 수 있었다. 50

대 가구주 세대의 경우 가구 내 취업자 수가 많은 수록 빈곤탈출 확률이 높아졌으며, 60대 이상 가구주 

세대의 경우는 연령이 많아질수록 빈곤탈출 확률은 낮아지고, 가구 내 취업자 수가 많을수록 취업상태에 

있을 경우 빈곤탈출 확률이 높아지는 것으로 나타났다. 

그리고 최근 들어 베이비부머 세대의 썰물 은퇴가 본격화되면서 이들을 둘러싼 경제적 문제가 화두가 

되고 있다. 이와 관련한 연구들을 시기별로 나누어 보면 베이비부머 세대가 본격적으로 노년기에 진입해 

은퇴하는 시기가 몰려있는 작년 2020년을 전후로 해서 분류해 볼 수 있다. 베이비부머 세대를 그전 세대

인 해방전쟁세대(1945~1954년 출생)와 비교하여 자산빈곤과 소득빈곤의 영향 요인을 살펴본 연구에 따르

면 베이비부머 세대의 경우 해방전쟁세대에 비해 자산빈곤율이 높으며, 고령화에 따라 소득창출의 어려움

이 증가하고 있어 소득빈곤 역시 증가할 가능성이 높다고 분석하였다. 따라서 베이비부머 세대 빈곤층의 

노후정책에 있어서 소득대책 뿐 아니라 자산빈곤을 해결하기 위한 대안도 필요하다고 보고 있다. 좀 더 

구체적으로 살펴보면 베이비부머 세대의 소득빈곤 결정요인은 가구주의 연령, 가구주의 경제활동상태, 부

양가족수, 개인의 장애여부, 교육수준, 근로능력, 총 가구원수로 나타났고, 자산빈곤 결정요인은 가구주의 

성별, 가구주의 경제활동 상태, 가구주의 교육수준, 배우자유무, 건강상태, 개인의 경제활동 상태로 나타났

다(이영라, 이숙종, 2018).

다른 한편에선 베이비부머 세대와 그들의 자녀 세대인 에코세대와의 비교분석을 통해 빈곤 및 소득불

평등을 분석한 연구들이 이루어졌다(김지훈, 강욱모, 2021). 주목할 만한 연구결과들을 살펴보면 우선 절대

적 빈곤율 측면에서 베이비붐세대가 에코세대 보다 3배 이상, 상대적 빈곤율 측면에서도 2배에 가깝게 빈

곤율이 높음을 알 수 있었다. 또한 자영업자, 상용직 근로자, 비활동경제인구 집단이 이들 세대 가구주의 

소득불평등에 직접적으로 기여하고 있음을 알 수 있었는데, 이를 통해서 구성 집단별 특화된 정책이 마련

될 필요가 있음을 알 수 있다. 이와 비슷한 맥락에서 베이비부머 세대를 소득, 교육, 건강의 차원에서 다

른 세대와 세대내 불평등 정도가 어떻게 다른지를 분석한 연구가 있는데 이를 통해 소득차원에서 다른 세
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대에 비해 불평등도가 높다는 것을 알 수 있다. 이 연구에서 가장 중요한 분석적 함의는 베이비부머  세

대가 전후 세대에 비해 상대적으로 혜택 받은 세대라는 통념이 분석결과를 통해 지지되지 못한다는 것이

다(정해식, 김수완, 안상훈, 2014).

베이비부머 세대의 노동경력을 중심으로 빈곤 결정요인을 분석한 연구에서는 근로기간이 길수록 베이

비부머의 빈곤경험 확률이 낮게 나타났다. 10여 년간 미취업상태인 경우 빈곤위험은 약60%로 높지만, 10

여 년간 취업상태인 경우 빈곤위험은 약6%로 10배가량 낮아졌다. 베이비부머의 빈곤위험이 낮을 것이라

는 기대는 고용단절 없이 안정적으로 일을 지속한 계층에 한정되고, 노동경력에 따라 빈곤위험이 크게 다

른 것을 알 수 있다. 생애 첫 종사장의 지위가 비임금 금로자인 베이비부머에 비해 정규직으로 일을 시작

한 경우 빈곤확률이 평균 7.6%로 낮게 나타났다. 첫 직장의 안정성은 소득, 교육훈련에 대한 투자, 승진 

등에도 영향을 미치는데 정규직은 고용안정성을 기반으로 고령에도 빈곤위험이 낮지만, 임시일용직이나 

비임금근로자로 시작한 베이비부머는 60세를 전후한 시점에 빈곤위험에 빠질 확률이 높아진다. 다음으로 

가구 내 근로자수가 많을수록 빈곤경험 확률이 낮아지는 것을 알 수 있었는데 가구 내 근로자가 2명이하

인 베이비부머에 비해 3명이상인 베이비부머의 빈곤경험 확률이 평균 19% 낮게 나타났다. 베이비부머가 

노년기에 진입한 후 성인자녀가 독립하면 가구 소득이 감소하여 빈곤위험확률이 높아질 수 있음을 말해준

다(지은정, 2018).

이외에도 남성베이비부머에 비해 여성베이비부머의 빈곤확률이 평균 12%정도 높고, 유배우자의 빈곤경

험 확률이 무배우자보다 21% 낮게 나타났다. 배우자의 유무는 다른 연구에서도 배우자가 있는 경우가 없

는 경우보다 빈곤경험 확률이 낮아진다고 보고하고 있다(이영라, 이숙종, 2018). 

여기서 특히 주목할 대목은 연령 변수인데 많은 연구들에서도 밝혔듯이 고령노인이 좀 더 경제적으로 

취약하고 빈곤할 가능성이 크다는 것이다(최현수 등, 2016; 손병돈 외, 2018). 따라서 점점 고령화되고 있

는 베이비부머 세대는 빈곤에 한번 진입하면 빈곤상황에서 탈출하기 어렵다는 것을 예측해 볼 수 있다. 

또한 가구 내 취업자 수도 중요한 변수인데 성인 자녀와의 동거감소가 노인빈곤증가의 원인이라고 분석하

는 견해들도 있는데(박경숙, 김미선, 2016), 이는 공적 노후소득보장제도가 미흡한 우리나라의 노인들이 자

녀로부터의 사적부양에 의존해왔던 예전의 경향성을 반영한 것이다. 

제3  연구방법

1. 분석자료  표본

본 연구에서는 베이비부머 가구주의 빈곤탈출에 영향을 미치는 요인을 살펴보기 위해 한국복지패널

(Korean Welfare Panel Study)의 1차년도(2006년)부터 15차년도(2020년)까지 총 15년간의 조사자료를 활용

하였다. 특히 본 연구의 목적을 달성하고자 1차년도 가구주 및 가구원 데이터를 결합하였고, 2-15차년도 

가구주 데이터를 결합하여 활용하였다. 한국복지패널은 국내의 패널조사 중 규모가 큰 편에 속하고 전국

적인 대표성을 지니고 있다. 또한 한국복지패널은 소득, 자산, 가계부채와 같은 가구의 경제적 상황을 살

펴볼 수 있는 변수와 더불어 종사상 지위, 건강상태 등 개인적 요인 등을 비롯한 다양한 요인들을 측정하

고 있다는 장점이 있다. 특히 한국복지패널은 조사자료가 오랫동안 축적되어 본 연구의 분석대상인 베이

비부머가 인생의 전성기라 간주되는 장년기시절을 비롯하여 노년기에 진입하기 시작한 2020년도 자료를 

포함하고 있어, 생애주기 변화에 따른 베이비부머의 경험을 살펴볼 수 있을 것이라 예상되어 본 연구에 
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적합하다고 판단했다. 한국복지패널의 1차년도(2006년)에서는 총 7,072 가구, 1955년부터 1963년 사이에 출

생한 베이비부머 가구주는 1,316 가구가 조사되었으며, 본 연구에서 활용하는 변수에 결측이 있는 사례를 

제외하고 총 1,262 가구주를 분석대상으로 하였다. 

본 연구에서의 주요 연구문제 베이비부머 가구주의 빈곤탈출까지 소요되는 기간과 이에 영향을 미치는 

요인을 파악하는 것이기 때문에 연구문제에 적합한 분석방법인 생존분석(survival analysis)을 활용하였다

(채구묵, 2018: 76-79). 생존분석을 활용하기 위해서는 중도절단(censored)된 자료를 어떻게 처리하는지가 

중요한 이슈이다. 생존분석에서의 중도절단된 자료는 크게 우측절단(right censored)자료와 좌측절단(left 

censored)자료로 나뉜다. 우선 우측절단자료는 표본이 중도포기, 사망 등 다양한 이유로 표본이 탈락하거

나, 연구자의 관찰이 종료되는 시점까지 특정사건(event)이 발생하지 않는 경우를 의미한다. 생명표 분석

을 사용하는 경우에는 우측절단자료를 분석대상에 포함하는지 여부가 문제가 될 수 있지만, Kaplan-Meier 

방법의 경우에는 문제가 되지 않기 때문에 본 연구에서는 우측절단자료를 분석대상에 포함한다. 반면 좌

측절단자료는 관찰을 시작하기 이전 시점부터 사건이 발생하여 발생 시점을 파악할 수 없는 사례를 의미

한다. 일반적으로 생존분석에서는 좌측절단자료는 분석대상에서 제외한다. 하지만 빈곤 연구에서는 좌측절

단자료를 분석대상에서 포함하기도 하는데 이는 좌측절단의 사례들은 지속적인 빈곤을 경험하고 있을 가

능성이 높기 때문이다. 따라서 이들을 분석대상에서 제외하게 되면 분석대상 선정에 편의(bias)가 발생할 

수 있기에(Iceland, 1997), 본 연구에서는 좌측절단자료 역시 분석대상에 포함하였다. 또한 빈곤에서 탈출

하였더라도 빈곤으로의 재진입과 재탈출이 매우 활발하게 발생한다는 선행연구들(홍경준, 2004; 김교성, 

노혜진, 2009; Stevens, 1994; Mood, 2015)의 지적에 따라 위와 같은 사례들을 분석대상에 포함하였다.

2. 변수의 정의  측정

(1) 종속변수 : 빈곤탈출 상태로의 이행확률

본 연구에서의 종속변수는 빈곤에서 탈출할 확률(hazard ratio)이다. 따라서 빈곤에서 탈출은 사건의 발

생여부인 빈곤 탈출여부와 이행기간인 빈곤탈출까지 소요된 시간(빈곤기간)을 고려해야 된다. 이를 위해 

빈곤 여부는 OECD의 상대적 빈곤선을 활용하여 가구 경상소득의 60%를 기준으로 측정하였다. 또한 가구

의 규모와 같은 가구의 상이한 특성을 고려하고자 OECD의 가구균등화를 적용하였다. 따라서 빈곤 탈출

여부의 경우 매년 마다 가구주가 빈곤에 진입했는지를 파악하였다. 또한 이행기간을 살펴보고자 빈곤 진

입시점에서부터 빈곤에서 탈출한 시점까지의 기간은 연 단위로 계산하였으며, 조사종료시점(15차년도)까지 

빈곤에서 탈출하지 못하였거나 우측절단된 사례를 구분하고자 더미변수를 변수를 생성하여 분석에 활용하

였다. 

(2) 독립변수

본 연구에서 독립변수는 기존 선행연구에서(김교성, 2007; 김기승, 조용수, 2007; 윤정윤, 박나랑; 2014; 

이영라, 이숙종, 2018; 지은정, 2018; 김지훈, 강욱모, 2021) 빈곤 및 빈곤탈출에 영향을 미치는 것으로 보

고된 변수들 중 성별, 연령, 교육수준, 종사상 지위, 건강상태, 배우자 유무, 가구 내 취업자 수, 우울 수준, 

총자산, 가처분소득 대비 가계부채비를 선정하였다. 우선 성별의 경우 ‘0=여성, 1=남성’로 더미처리하였으
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며, 연령의 경우 한국복지패널은 생년월일을 조사하였기 때문에, ‘2006 – 출생년도’를 통해 연령변수를 

생성하였다. 교육수준은 빈도를 고려하여 ‘1=무학, 초등학교, 중학교, 2=고등학교, 3=전문대학, 대학교, 대

학원(석사, 박사)’으로 재구성하였으며, 건강상태의 경우 ‘1=매우 안좋다 ~ 5=매우 건강하다’로 측정하였다. 

배우자 유무의 경우 ‘0=없음, 1=있음’으로 더미처리하였으며, 가구 내 취업자 수는 베이비부머 가구주를 

제외한 가구 내 취업자 수로 연속변수로 측정되었다. 우울 수준의 경우 임상에서 흔히 활용되는 척도인 

‘CESD-11’ 측정되어 총 11문항으로 구성되었으며 4점 척도로 측정되었다. 복지패널 유저가이드의 변수활

용에 따라 역채점 문항을 고려하여 총 11문항을 합산한 값을 사용하였으며 점수가 높을수록 우울 수준이 

높음을 의미한다. 본 연구에서의 신뢰도(Cronbach’s α)는 .896으로 신뢰할 수 있는 수준인 것으로 나타났

다. 총자산의 경우 부동산 자산, 금융자산, 기타자산 등의 세부항목을 합하였으며, 자산 변수에서 흔히 발

생하는 높은 왜도와 첨도 등 분포의 특성을 고려하여 총자산액을 자연로그(log) 함수로 변환하였다. 가계

부채의 경우 총액보다는 가구가 경험하는 가계부채의 채무상환 부담(건전성)을 살펴보는 것이 더욱 중요

하기 때문에 자산과 소득을 고려한 결합분포를 살펴볼 필요가 있다(맹성준, 한창근, 2019). 이러한 측면에

서 박정민, 박호준, 오욱찬(2017)의 연구와 같이 가계부채를 가처분소득 대비 가계부채비, 비우량부채비, 

부채상환비로 세분화하여 접근하는 것이 타당하다. 하지만 본 연구에서는 자료의 한계로 가처분소득 대비 

가계부채비를 활용하였으며, 박정민 외(2017)의 지적과 같이 변수의 분포가 편중되어 있어 ‘0=0-100% 이

하, 1=100% 이상 – 200% 이하, 2=200% 이상 – 400% 이하, 3=400% 이상’으로 범주화하였다.

3. 분석방법

본 연구에서는 분석자료 및 표본에서 간략하게 기술한 것과 같이 가구주의 빈곤탈출이라는 특정사건의 

발생여부와 빈곤탈출까지의 기간을 함께 고려하여 빈곤에서 탈출할 확률을 종속변수로 분석을 진행하기 

때문에 이에 적합한 생존분석을 활용하였다. 따라서 선행연구들을 통해 빈곤탈출에 영향을 미칠 것으로 

예상되는 독립변수들을 함께 투입하여 각 변수들이 빈곤탈출에 미치는 영향을 살펴보고자 콕스비례위험모

델(Cox proportional hazard model)을 활용하였다. 콕스비례위험모델은 다중회귀분석이나 로지스틱회귀분

석과 비슷하지만, 종속변수가 사건이 발생하기까지의 기간과 사건발생여부, 2개라는 점에서 차이가 있으

며, 중도절단된 표본도 분석에 포함하여 추정할 수 있다는 특징이 있다(김양진, 2016; 채구묵, 2018). 다음

으로 콕스비례위험모델을 통해 통계적으로 유의미한 것으로 나타난 독립변수들을 Kaplan-Meier 방법을 

이용하여 빈곤탈출 시점에서 독립변수의 범주에 따른 빈곤탈출에 대한 위험률을 비교해보고자 한다.

제4  연구결과

1. 기 통계분석

본 연구대상자들의 인구사회학적 특성과 분석에 투입한 변수들의 특성을 살펴보기 위해 빈도분석 및 

기술통계분석을 실시하였고, 그 결과는 다음 <표 1>에 제시하였다. 연구대상자들이인구사회학적 특성 중 

성별은 남성이 1,038명(82.3%)으로 여성 224명(17.6%)에 비해 더 높게 나타났다. 연령의 최솟값은 42세, 최

댓값은 50세로 나타났으며 평균은 45.779, 표준편차는 2.575로 확인되었다. 교육수준의 경우 고등학교 556

명(44.1%)로 가장 높게 나타났으며, 무학, 초등학교, 중학교가 379명(30.0%), 전문대, 대학교, 대학원9석사, 
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박사)가 327명(25.9%) 순으로 나타났다. 종사상 지위의 경우 상용직 임금근로자가 375명(29.7%)로 가장 높

게 나타났으며, 임시직·일용직, 자활근로, 공공근로 360명(28.5%), 고용주, 자영업자 342명(27.1%), 비경제활

동자 185명(14.6%)로 나타났다. 건강상태의 경우 평균 3.677, 표준편차는 1.072로 확인되었으며, 배우자 유

무의 경우 있음이 933명(73.9%)로 없음 329명(26.1%)에 비해 높게 나타났다. 가구 내 취업자 수의 경우 평

균 .418, 표준편차는 .579로 확인되었으며 우울 수준의 경우 평균 5.853, 표준편차는 6.209로 나타났다. 자

연로그를 취한 총자산의 경우 평균 8.394, 표준편차는 2.341로 나타났으며, 가처분소득 대비 가계부채비의 

경우 0-100% 이하가 861명(68.2%)로 가장 높게 나타났으며, 100% 이상 – 200% 이하 185명(14.7%), 200% 

이상 – 400% 이하 122명(9.7%), 400% 이상 94명(7.4%) 순으로 확인되었다. 콕스 비례위험모델에서의 종

속변수중 하나인 본 연구에서 활용하는 조사자료의 마지막년도(15차년도)에서의 빈곤여부의 경우 빈곤 및 

중도절단이 728명(57.7%)으로 비빈곤 534명(42.3%)보다 높게 나타났으며, 빈곤에 진입한 시점부터 빈곤탈

출까지의 시점 혹은 중도절단된 시점까지의 빈곤기간의 평균은 6.840년으로 나타났다.

2. 베이비부머 가구주의 빈곤탈출에 향을 미치는 요인: 콕스비례 험모형

콕스비례위험모형의 분석결과는 다음 <표 x>와 같다. 우선 모형의 적합도를 살펴보면 독립변수가 하나

도 없는 기저모형의 –2Log Likelihood는 7376.553(p<.001)로 나타나 통계적으로 유의미한 것으로 확인되

었고, 독립변수가 모두 투입된 분석모형의 –2Log Likelihood는 7316.677(p<.001)로 나타났다. 콕스비례위

험모형에서는 –2Log Likelihood 값이 낮을수록 모형의 적합도가 좋기 때문에(채구묵, 2018), 분석모형은 

분석에 문제가 없는 것으로 나타났다.

구분 변수명 구분 혹은 범위 빈도(%) 또는 평균(SD)

1차년도 당시 

가구주 특성

독립변수

성별
여성 224(17.7%)

남성 1,038(82.3%)

연령 42 - 50 45.779(2.575)

교육수준

1(무학 – 중학교) 379(30.0%)

2(고등학교) 556(44.1%)

3(전문대 – 대학원(석·박사) 327(25.9%)

종사상 지위

1(비경제활동) 185(14.7%)

2(임시직·일용직, 자활근로, 공공근로) 360(28.5%)

3(고용주·자영업) 342(27.1%)

4(상용직) 375(29.7%)

건강상태 1=매우 안좋다 – 5=매우 건강하다 3.677(1.072)

배우자 유무
없음 329(26.1%)

있음 933(73.9%)

가구 내 취업자 수 0 - 3 .418(.579)

우울 수준 0 - 33 5.853(6.209)

ln(총자산) 0 – 16.12 8.394(2.341)

가처분소득 대비

가계부채비

0-100% 이하 861(68.2%)

100% 이상 – 200% 이하 185(14.7%)

200% 이상 – 400% 이하 122(9.7%)

400% 이상 94(7.4%)

종속변수

15차년도 조사에서의 

빈곤 여부

0=비빈곤 534(42.3%)

1=빈곤 및 중도절단 728((57.7%)

빈곤기간(연) 0 - 15 6.840(5.650)

〈표 1〉주요 변수들의 기 통계 (n=1,262)
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독립변수들이 종속변수에 미치는 영향에 대해 살펴보면, 교육수준, 종사상 지위, 가구 내 취업자 수, 총

자산이 통계적으로 유의미한 것으로 나타났다. 우선 교육수준이 높을수록 빈곤을 탈출할 확률이 낮아지는 

것으로 나타났는데, 교육수준이 1수준 높아질수록 빈곤탈출위험률비가 0.849배 감소한다. 반면 종사상 지

위의 경우 기준집단인 비경제활동자에 비해 상용직 근로자의 빈곤탈출위험률비가 1.585배 증가하는 것으

로 나타나 상용직 근로자가 비경제활동자보다 빈곤탈출이 높은 것으로 나타났다. 또한 가구 내 취업자 수 

역시 빈곤탈출을 높이는 것으로 나타났는데, 가구 내 취업자 수가 1명 증가할수록 빈곤탈출위험률비가 

1.210배 증가하는 것으로 나타났다. 마지막으로 총자산(log) 역시 빈곤탈출을 높이는 것으로 나타났는데, 

총자산이 1로그포인트 높을수록 빈곤탈출위험률비가 1.066배 증가하는 것으로 나타났다.

반면 성별, 연령, 비경제활동을 기준으로 상용직인 경우를 제외한 임시직·일용직·자활근로·공공근로 및 

고용주·자영업인 경우, 건강상태, 배우자 유무, 우울 수준, 가처분소득 대비 가계부채비는 통계적으로 유의

미하지 않은 것으로 확인되었다.

변수명 계수(B) S.E Hazard ratio

독

립변수

성별(ref. 여성) .154 .165 1.166

연령 -.011 .018 .989

교육수준 -.164 .066 .849*

종사상 지위

(ref. 비경제활동)

임시직·일용직·자활근로·공공근로 .211 .174 1.235

고용주·자영업 .289 .162 1.335

상용직 .461 .173 1.585**

건강상태 .069 .050 1.072

배우자 유무(ref.없음) .043 .152 1.044

가구 내 취업자 수 .190 .075 1.210*

우울 수준 -.007 .009 .993

ln(총자산) .064 .026 1.066*

가처분소득 대비

가계부채비

(ref. 0-100%)

100-200% .074 .121 1.077

200-400% -.052 .154 .949

400% 이상 -.077 .183 .926

기저모형 -2Log L 7376.553***

분석모형 -2Log L 7316.677***

*p<.5, **p<.01, ***p<.001

〈표 2〉빈곤 진입 후 빈곤탈출 기간에 한 생존분석 (n=1,262)

3. 베이비부머 가구주의 특성에 따른 빈곤탈출: Kaplan-Meier Curve

베이비부머 가구주의 특성에 따른 빈곤 탈출 양상에 대한 차이를 살펴보고자, 콕스비례위험모형을 통해 

통계적으로 유의미한 독립변수들을 기반으로 다음 <그림 1>과 같이 베이비부머 가구주의 특성에 따라 

Kaplan-Meier Curve를 도출하였다. 가로축은 시간(연)의 경과를 나타내며, 빈곤상태를 유지하고 있는 사례

들의 비율을 나타낸다. 모든 그래프에서 시간의 경과함에 따라 빈곤을 탈출한 사례들이 발생하면서 빈곤

을 유지하고 있는 사례의 비율이 점차 줄어들어 전체적으로 우하향하는 형태의 곡선을 보였다. 

우선 <그림 1>에서의 상단에 베이비부머 가구주의 종사상 지위에 따른 빈곤탈출에 대한 양상이 제시했

다. 종사상 지위가 상용직인 경우(파란색선) 빈곤탈출이 활발하게 발생하여 빈곤상태에 남아있는 사례의 

비율이 가장 빠르게 감소하여 4개의 곡선 중 가장 밑에 위치하고 있다. 반대로 비경제활동자의 경우(보라
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색선) 빈곤탈출이 가장 덜 활발하게 발생하여 빈곤상태에 남아있는 사례의 비율이 상대적으로 높게 나타

났으며 곡선이 제일 위에 위치하고 있는 것으로 나타났다. 즉 상용직, 고용주·자영업자, 임시직·일용직·자

활근로·공공근로, 비경제활동자의 순으로 빈곤탈출이 활발하게 발생하는 것을 시각적으로 확인할 수 있으

며, 이러한 시각적인 차이가 통계적으로 유의미한지를 Log Rank(Mantel-Cox) 검정을 통해서도 유의미한 

것으로 나타났다(χ2=31.010, p<.001).

다음으로 베이비부머 가구 내 취업자 수에 따른 빈곤탈출에 대한 양상을 [그림 1]의 좌측에 제시하였다. 

가구 내 취업자 수가 3명인 경우(보라색선) 빈곤탈출이 가장 활발하게 발생하여 빈곤상태에 남아있는 사

례의 비율이 급격하게 감소하여 4개 곡선 중 가장 밑에 위치하였다. 반대로 가구 내 취업자 수가 없는 경

우(파란색선) 빈곤탈출이 제일 적게 발생하여 빈곤상태에 남아있는 사례의 비율이 제일 높게 나타났으며 

곡선이 제일 위에 위치하고 있는 것으로 확인되었다. 따라서 가구 내 취업자 수가 많을수록 빈곤탈출이 

활발하게 발생할 수 있음을 시각적으로 확인할 수 있으며, 이러한 시각적 차이는 Log Rank(Mantel-Cox) 

검정을 통해서도 통계적으로 유의미한 것으로 나타났다(χ2=21.106, p<.001).

마지막으로 베이비부머 가구주의 교육수준에 따른 빈곤탈출에 대한 양상을 살펴보았으며 [그림 1]의 우

측에 제시하였다. 곡선을 살펴보았을 때 교육수준에 따른 빈곤탈출 양상은 시각적으로 명확하게 차이가 

확인되지 않았으며, 서로 교차되는 모습도 보였다. 또한 이러한 차이는 Log Rank(Mantel-Cox)를 통해서도 

통계적으로 유의미하지 않은 것으로 나타났다(χ2=1.929, p=381).

종사상 지위에 따른 빈곤탈출 기간의 차이

가구 내 취업자 수에 따른 빈곤탈출 기간의 차이 교육수준에 따른 빈곤탈출 기간의 차이

[그림 1] 베이비부머 가구주의 특성에 따른 빈곤 탈출 기간 차이(Kaplan-Meier Curve)
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제5  결론  제언

한국의 노인빈곤율이 2015년 45.7%로 OECD 회원국 중 가장 높은 수준인 것으로 나타난 상황에서(유진

성, 2019), 2020년부터 베이비부머 세대가 노년기에 본격적으로 진입하였기 때문에 베이비부머 세대의 빈

곤과 관련된 연구는 필수적이라 할 수 있다. 그럼에도 불구하고 노인 빈곤에 대한 연구와 달리 상대적으

로 베이비부머 세대의 빈곤에 대한 연구가 활발하게 진행되지 않았다. 이를 위해 본 연구는 한국복지패널 

1-15차년도 자료를 이용하여 베이비부머 세대의 빈곤진입 후 빈곤탈출에 대해 분석하여 유의미한 영향을 

미치는 요인들을 실증적으로 살펴보았다. 본 연구의 연구결과를 바탕으로 제언을 하면 다음과 같다.

첫째, 베이비부머 가구주의 종사상 지위와 가구 내 취업자 수가 빈곤탈출확률에 정적으로 유의미한 영

향을 미치는 것으로 나타나 고용과 빈곤탈출은 밀접한 관련이 있는 것으로 확인되었다. 우선 베이비부머 

가구주의 종사상 지위와 관련해서는 비경제활동자에 비해 상용직 근로자가 빈곤에서 탈출할 확률이 높은 

것으로 나타났다. 이는 기존 베이비부머 세대의 종사상 지위가 빈곤위험에 영향을 미친다는 기존의 선행

연구들(이영라, 이숙종, 2018; 지은정, 2018)의 결과를 지지한다. 상용직 근로자는 직업안정성이 비정규직을 

비롯한 타 지위자에 비해 직업안정성과 임금 및 근로환경이 양호하다. 따라서 상용직 근로자는 교육훈련

과 같은 인적자본에 투자할 수 있는 여력이 상대적으로 높으며 이는 승진 및 재취업 기회의 상승으로 이

어진다. 또한 높은 고용안정성과 임금은 자산의 축적으로 귀결될 수 있으며 이는 자산소득의 창출로 이어

져 타 지위자에 비해 빈곤탈출확률을 감소시킬 수 있다. 따라서 베이비부머 세대의 노후생활은 상대적으

로 길기 때문에 이들의 빈곤문제를 해결하기 위해서는 노동시장으로의 재진입이 필요하다. 하지만 고령층

의 재취업율이 높으나 대다수가 낮은 임금과 고용불안을 경험할 수 있는 비정규직 일자리에 취업하기 때

문에 안정적인 노후생활을 영위하기에는 현실적으로 어렵다(방하남 외, 2010). 따라서 연구결과 및 상술한 

현실로 미루어보아 은퇴 및 은퇴예정인 베이비부머 세대가 괜찮은 일자리(decent job)에 진입할 수 있도록 

교육훈련을 비롯한 인적자본을 향상시킬 수 있는 정책과 동시에 괜찮은 일자리의 창출이 필요하다. 가구 

내 취업자 수가 빈곤탈출에 영향을 미치는 것 역시 기존 연구들(김기승, 조용수, 2007; 지은정, 2018)의 결

과와 맥을 같이 한다. 따라서 베이비부머 세대만을 위한 괜찮은 일자리의 창출뿐만 아니라 다양한 세대를 

위한 일자리의 확대가 필요할 것이다. 

둘째, 가구의 자산이 빈곤탈출확률에 정적인 영향을 미치는 것으로 나타났다. 자산의 긍정적인 효과는 

Sherraden(1991)의 자산효과이론을 통해 검증되었으며, 자산형성지원제도는 이미 장기적인 탈빈곤 전략의 

일환으로 우리나라에서도 다양한 형태로 운영되고 있다. 베이비부머 세대는 소득빈곤율보다 자산빈곤율이 

더 높게 나타나기 때문에(이영라, 이숙종, 2018), 소득이 사라지는 은퇴 이후에는 불안정한 노후생활을 보

낼 것으로 예상된다. 비록 베이비부머 세대가 2020년을 기점으로 노년기에 진입하였지만, 현시점에서 베이

비부머 세대의 비중을 살펴보았을 때 노년기에 진입하지 않은 비중이 더 높다. 따라서 은퇴를 앞두고 있

는 베이비부머 세대를 대상으로 한 자산형성사업과 함께 자산형성의 중요성과 방법 등에 대한 금융교육 

프로그램 운영이 필요하다.

셋째, 가구주의 교육수준이 빈곤탈출확률에 부적인 영향을 미치는 것으로 나타났다. 이는 일반적으로 

교육수준이 빈곤탈출에 정적인 영향을 미친다는 기존의 연구들(김기승, 조용수; 2007; 윤정윤, 박나랑; 

2014; Mihai et al., 2015)과는 상이한 결과이다. 상이한 결과가 나온 이유로는 한국의 경우 베이비부머 세

대가 노동시장에 진입할 당시에는 전통적인 1차 제조산업이 주를 이루었기에 교육수준과는 상관없이 안정

적인 일자리에서 근로할 수 있었기 때문인 것으로 추측된다(지은정, 2018). 또한 사무직근로자가 생산직근

로자보다 퇴직연령이 빠르기 때문에(이호창, 2016), 교육수준이 높아 사무직근로를 했던 베이비부머 세대
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의 은퇴가 더 빠르게 진행되었기 때문인 것으로 보인다. 하지만 본 연구결과는 제한적이기 때문에 섣불리 

일반화하기에는 무리가 있다.

본 연구는 상술한 것과 같이 다양한 의의가 있음에도 불구하고 몇 가지 한계를 지니고 있다. 콕스비례

위험모델은 중도탈락된 자료도 분석에 포함할 수 있으며 사건이 발생한 시점까지의 기간을 고려한다는 장

점이 있다. 하지만 콕스비례위험모델은 첫 번째 기간의 변수값을 독립변수로 사용한다는 제약이 있어 독

립변수의 변화에 따른 영향의 변화 양상을 살펴볼 수 없다는 한계가 있다(채구묵, 2018). 따라서 이러한 

한계를 극복할 수 있는 이산시간위험모델(discrete-time hazard model)을 비롯한 분석방법을 활용한다면 

보다 의미 있는 연구가 될 것이라 생각한다.

한편, 베이비부머 세대의 노년기 진입은 2020년부터 본격적으로 시작되었기 때문에 본 연구의 분석대상

에서 노년기에 진입한 베이비부머 세대의 비중은 매우 적다. 노년기의 진입여부에 따라 인간은 다양한 변

화를 경험할 수 있기 때문에 본 연구의 결과는 매우 제한적이라 할 수 있다. 따라서 지속적인 자료 축적

을 통해 종단연구를 진행한다면, 베이비부머 세대의 증가에 따른 사회문제의 해결에 실마리를 제공할 수 

있을 것으로 기대된다.
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고령자의 주거환경과 자존감  건강에 한 경로분석:

장애인과 비장애인 집단의 차이를 심으로

정은희(서울대학교), 이현주(대구대학교) 

본 연구는 중고령자의 주거환경과 건강의 관계가 자존감의 매개과정을 통해 설명되는지와, 이 과정에서 

장애와 비장애인 집단의 차이가 있는지를 실증적으로 분석하기 위한 연구이다. 이를 위해 한국 복지패널 

7-15차년도의 자료를 활용하여 구조방정식모형 분석을 실시하였다. 주요 분석결과는 다음과 같다. 첫째, 

인구사회학적 특성을 모두 고려했을 때, 중고령 비장애인 집단에서는 부적절한 주거환경과 주거비과부담

은 높은 우울수준에 대해 직접적으로 영향을 주는 것으로 나타났다. 또한 자가가 아니면서, 부적절한 주거

환경 및 주거비 과부담이 더 오래 지속되었을 경우, 자존감이 낮고 이를 매개로하여 높은 우울수준과 낮

은 건강상태를 보이는 것으로 나타났다. 둘째, 중고령 장애인 집단에서는 주거환경이 건강에 미치는 직접

효과는 유의하지 않았고 자존감을 통한 간접효과만 유의한 것으로 나타났다. 즉 중고령 장애인 집단에서

는 자가가 아니면서, 부적절한 주거환경이 더 오래 지속되었을 경우, 낮은 자존감으로 이어지고 이를 매개

로 하여 우울수준과 건강상태에 부정적 영향을 주는 것으로 나타났다. 이러한 결과를 바탕으로 주거환경

이 중고령자의 건강에 미치는 영향에서 자존감이 중요한 과정요인으로 설명될 수 있다는 이론적 근거와 

실천적 제안 및 주거환경 지원을 위한 정책적 지원방안을 논하였다. 

제1  서론 

주거환경은 건강상태를 결정짓는 주요한 요인이다(palacios et al, 2020). 적절하지 못한 주거환경은 호흡

기질환, 신체적 부상 등의 건강문제뿐만 아니라, 개인의 자존감을 낮추고 우울을 증가시키는 등 정신건강

문제를 악화시키기도 한다(Chen et al,2021). 특히 중고령자의 주거환경은 신체적 정신적 건강에 미치는 

영향이 더 큰 것으로 보고된다(Palacios et al, 2020; Howden-Chapman et al, 2011;). 고령화 사회로 접어

든 주요국가들은 수명증대에 따라 의료비용지출도 증가할 것으로 전망되는데(Dieleman et al., 2017), 고령

화사회로 빠르게 접어든 한국에서도 이러한 전망은 동일하다. 한국의 국내총생산(GDP) 대비 경상의료비

지출 비율은 2000년 3.9%에서 2019년 8.2%로 빠르게 증가하였으며, 이 중에서 개인이 부담하는 의료비부

담이 특히 높은 것으로 보고된다(OECD Health Statistics 2021). 따라서 중고령자의 건강향상을 위한 다양

한 정책 중 주거환경에 대한 개입을 통해 고령자와 장애인의 건강향상과 돌봄비용 감소 효과를 보고하는 

분석결과들은 보건정책의 주요관심사가 되기도 한다(Donald, 2009; Shaw, 2004). 

한편, 적절한 주거보장은 인권의 기본적인 요소로 모든 국민에게 해당하며 연령과 장애 등의 이유로 차

별이 있어서는 안된다. 중고령 장애인의 건강취약성은 더 높은 것으로 보고되는 바 주거환경이 적절하지 

않을 경우 통증을 야기할 수 있고, 사고에 대한 두려움 및 무력감은 우울을 증대시킬 수 있다(Heywood, 

2010). 유엔 장애인권리협약(UNCRPD)에서는 장애인이 지역사회에서 통합적으로 살아가기 위한 요소로 

거주지 환경의 적절성을 비장애인과 차별없이 보장해야한다는 원칙을 제시한다. 그러나 장애인과 비장애
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인의 주거격차를 다룬 연구들에 따르면, 지역사회에서 거주하는 장애인의 주거환경이 비장애인에 비해 구

조성능 면에서 여전히 더 열악함을 보여주고 있다(오욱찬, 2021; 이선우 2010). 나아가 장애와 비장애의 다

중격차를 살펴본 연구에서는(오욱찬 외, 2020) 소득, 노동, 주거, 건강분야의 격차들이 전반적으로 존재함

을 알 수 있다. 특히 노년기는 그동안 생애과정에서 누적되어온 주거 및 사회경제적 자원의 차이에 따른 

영향이 극대화되는 시기임을 고려할 때(김동배 외, 2012), 소득과 직업 등이 장애로 인해 격차가 비교적 

생애초기에 결정될 수 있으며 이에 따라 주거환경이 달라질 수 있고 이는 궁극적으로 건강의 문제로 이어

질 수 있다. 따라서 노년기는 중고령자에 대한 주거와 건강의 관계를 다양한 측면에서 분석하는 연구들이 

확장될 필요가 있다. 

주거환경이 건강에 주는 영향은 그동안 여러 방식으로 분석되어왔다. 기존 연구에서 주거와 건강의 관

계는 주거환경에 대한 기준과 건강의 특성, 주거의 직접적 영향 및 간접적 경로, 분석시점 및 연구대상 등

에 따라 다양하게 분석되었다. 이를 정리하면 다음과 같다. 첫째 주거환경과 건강 특성을 다양하게 정의하

고 관계를 살펴본 연구들이 있다. 주거의 특성을 주거 빈곤으로 규정하는 연구에서는 주거의 특성을 물리

적 환경과 경제적 환경으로 구분하여 건강에 대한 영향을 분석하였다(김동배 외, 2012; 김승연 외, 2013; 

박정민 외, 2015). 주거의 물리적 특성을 주거환경으로 규정한 연구에서는 난방이나 채광, 습도, 소음 등을 

주요한 주거환경으로 설정하여 건강에 미치는 영향을 살펴보았다(정은희 외, 2017; Chen et al, 2021). 

Kang(2021)은 주거불안정성을 주거상태의 잦은 이동, 비자발적인 퇴거로 규정하고 건강에 미치는 영향을 

살펴보았다. 따라서 주거특성은 연구자에 따라 주거빈곤, 주거환경, 주거불안정성 등 다양하게 규정되고 

있음을 알 수 있다. 한편 주거환경과 건강의 관계를 다룬 연구에서 건강 특성은 크게 신체적 건강(British 

Medical Association, 2003)과 정신적 건강(김동배 외, 2012; Kang, 2021; Howden-Chapman, et al,2011)을 

구분하거나 둘 다 포함(김승연 외, 2013; 박정민 외, 2015; Palacios et al, 2020)하여 살펴본 연구들이 있다. 

주거환경이 우울 등의 정신건강에 영향을 준다는 연구가 상대적으로 많으며, 신체적 건강에 미치는 연구

들은 보다 세부적인 기준에 따라 제시되는 경향이 있다. 

둘째, 주거와 건강의 관계는 횡단적 또는 종단적 방법으로 다양하게 분석되고 있다. 초기에는 주거가 

건강에 미치는 영향을 특정 시점에서 상관관계를 살펴본 연구들이 진행되었다(김동배 외, 2012; 김승연 

외, 2013; Chen et al, 2021; Phillips et al, 2005). 그러나 주거의 특성이 단기간에 변화되기보다는 지속되

는 경우가 많음을 가정한 연구들에서는 종단적인 방법으로 주거의 영향을 분석하였다(정은희 외, 2017; 

Bently et al, 2011; Kang, 2021; Palacios et al, 2020; Pevalin et al, 2017). 종단적 분석에서는 지속적인 주

거환경의 영향을 어떻게 측정하느냐에 초점을 두어, 주거환경문제의 지속성이 신체적 정신적 건강에 영향

을 줄 수 있음을 보다 구체적으로 보여주었다. 

셋째, 주거의 영향이 어떠한 경로를 통해 건강에 영향을 주는지를 살펴보는 연구들이 있다. 이러한 연

구들은 주거환경이 자존감(Yin et al, 2020)이나 자기통제감(Manturuk, 2012) 등을 통해 건강에 영향을 주

는 것으로 보고한다. 그러나 주거와 건강의 관계가 어떠한 매커니즘으로 설명될 수 있는지를 구체적으로 

살펴본 연구는 많지 않다. 

넷째, 주거와 건강의 관계는 연령이 증가함에따라 영향이 더 크다고 보고하는 연구들이 있다. 주거와 

건강의 관계를 전체 연령으로 살펴본 연구(Howden-Chapman et al, 2011; Palacios et al, 2020)들은 중고

령자 집단에서 주거가 건강에 미치는 영향이 더 큰 것으로 보고한다. 

기존 연구들을 종합해보면, 주거의 특성은 비교적 일관적으로 건강에 영향을 주는 것으로 확인된다. 그

러나 연구의 분석방법이나 대상에 따라서 영향력의 차이가 발견된다. 즉 주거환경은 단기간에도 영향을 
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주지만 지속적으로도 영향을 줄 수 있으며, 상대적으로 고령자에게 더 큰 영향이 있는 것으로 보고된다. 

또한 주거가 건강에 영향을 주는 과정을 경로와 메커니즘을 통해 살펴본 연구 및 장애인과 비장애인의 주

거 특성이 건강에 미치는 영향을 비교한 연구는 드물다. 이에 본 연구에서는 주거환경의 지속성이 자존감

을 통해 중고령자의 주관적 건강과 우울에 영향을 주는지를 살펴보고 이러한 경로가 장애와 비장애인에 

따라 차이가 있는지를 분석하고자 한다. 

본 연구의 분석전략은 다음과 같다. 첫째, 연구의 분석대상은 주거와 자존감 및 건강의 관계에서 연령

의 영향이 클 수 있음을 고려하여 중고령자로 설정하였다. 특히 중고령 장애인의 경우 비장애인에 비해 

중고령시기를 앞당겨 설정하는 연구들을 바탕으로(김새봄, 2017; 송인욱원서진,2015) 45세이상을 중고령자

로 분류하였다. 둘째, 분석자료는 한국복지패널 자료를 활용하여 대표성을 확보하고자 한다. 한국복지패널

은 확률적 표집방법으로 장애인에 대한 표집 및 중고령자에 대한 표집이 대표성을 지니도록 설계되어있

다. 셋째, 본 연구에서는 중고령 장애인과 비장애인을 대상으로 주거환경의 지속성이 자존감과 건강에 미

치는 영향의 경로를 살펴보고자 한다. 주거환경의 지속성이 건강에 미치는 영향만을 대상으로 한다면 종

단분석을 활용하는 것이 효과적이다. 그러나 주거환경과 건강을 매개하는 자존감의 경로를 확인하기 위해

서 본 연구에서는 중고령자를 대상으로 9년동안의 주거환경의 지속성을 살펴보고 9년 뒤의 자존감과 건강 

영역에 미치는 영향을 장애집단과 비장애집단 표본별로 경로분석을 통해 살펴보는 전략을 가진다.

연구문제는 다음과 같다. 

[연구문제 1] 주거환경의 지속성이 중고령자의 건강에 영향을 주는가? 

[연구문제 2] 자존감이 주거환경과 건강의 관계를 매개하는가?

[연구문제 3] 장애와 비장애 집단별 주거환경과 자존감 및 건강의 경로는 어떠한가? 

제2  이론  논의 

1. 고령자의 주거환경과 건강 

 고령화사회로 접어든 국가들은 점차 중고령자에게 친화적인 주거환경 디자인에 주목하고 있다

(Demirkan, 2007). 이는 주거환경이 중고령자의 삶의 질과 건강에 미치는 영향이 다양하게 연구되고 있기 

때문이다. 나쁜 주거환경은 호흡기, 천식, 심장질환, 뇌혈관질환, 낙상, 화상 등의 사고, 감염질환, 정신질

환, 일부 암까지에 걸쳐 건강에 영향을 주는 것으로 보고된다(British Medical Association.,2003; Chen et 

al., 2021). 중고령자를 대상으로 주거가 건강에 미치는 영향을 살펴본 연구들은 크게 분석방법과 주거 및 

건강의 특성에 따라 구분할 수 있다. 우선 횡단 연구를 수행한 연구 중에서 주거의 특성을 주거환경으로 

살펴본 연구들이 있다(Chen et al, 2021; Phillips et al, 2005). Chen 등(2021)은 60세 이상을 대상으로 주

거환경이 우울에 미치는 영향을 분석하였다. 이 연구에서 주거환경은 개인이 인식하는 주거의 물리적, 사

회적, 심리적 환경을 다면적으로 측정한 것이다. 연구결과 주거의 채광, 환기, 면적, 거주기간, 주거만족도 

등과 같은 주거환경이 우울에 영향을 주는 것으로 확인되었다. Phillips 등(2005)의 연구에서도 고령자 대

상으로 주거환경과 주거에 대한 만족도가 심리적 건강에 영향을 주는지를 분석하였는데, 주거환경에 대한 

만족도 높으면 심리적 건강이 높은 것으로 나타났다. 주거의 특성을 주거 빈곤으로 정의한 연구(김동배 
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외, 2012; 김승연 외, 2013)에서도 주거와 건강의 관계가 확인된다. 김동배 등(2012)의 연구에서는 노년기 

주거 불안정, 최저 주거 기준 미달과 주거비 과부담을 주거 빈곤으로 정의하고 주거 빈곤 수준이 높을수

록 우울이 높다는 결과를 보고한다. 김승연 등(2013)의 연구에서는 주거 빈곤을 주거환경의 물리적, 사회

경제적 특성으로 규정하고 신체 및 정신건강에 미치는 영향을 확인하였다. 이 연구에서는 필수설비와 구

조성능 및 환경기준 미충족 시 주관적 불건강 상태 인식과 만성질환 유병 확률이 높고, 최소 주거면적과 

필수설비 기준 미충족 시 우울감 경험확률이 높은 것으로 보고한다. 횡단 연구에서도 주거환경과 주거 빈

곤의 요인이 우울과 신체 건강 모두에 영향을 주고 있음을 확인할 수 있지만, 주거환경의 지속성과 건강

의 관계를 살펴보지 못한 한계가 있다. 

 주거특성이 건강에 미치는 영향을 종단적으로 살펴본 연구들은 주거환경이 지속해서 열악할 경우 건

강에 더 큰 영향을 줄 수 있음을 가정한다. Bently 외(2011)의 연구에서는 주거 부담 스트레스를 주거특성 

요인으로 설정하고 주거 부담 스트레스에 개인이 지속해서 노출될 경우 정신건강이 나빠질 수 있음을 밝

혔다. 특히 8년간의  기간에 지속적으로 주거 부담 스트레스에 노출되는 기간이 긴 집단에서 정신건강이 

악화할 수 있음을 보여주었다. Palacios 외(2020)의 연구에서는 독일인 25,000명을 대상으로 25년간의 종단

데이터를 분석하였는데, 40세 이후 시기의 주거환경과 건강의 영향이 증가하는 것을 보여주었다. 주거환경

상태가 좋지 않으면 전반적 신체 건강과 정신건강이 나쁠 뿐만 아니라 의사를 방문할 확률이 11% 증가하

고, 65세 이상 노년층에서는 20%까지 증가하는 것으로 나타났다. 이는 주거환경이 건강에 미치는 영향이 

노년기에 더욱 클 수 있음을 보여주는 결과이다. Pevalin 등(2017)의 연구에서도 13년간의 기간 동안 주거

상태가 정신건강에 미치는 영향을 추적하였다. 주거상태는 구조, 채광, 난방 등의 조건으로 설명되며, 주거

상태가 지속해서 나쁠 경우 우울도 증가하며 역시 고령자에게 그 영향이 더 큰 것으로 나타났다. 특히 이 

연구에서는 최근 1년의 주거환경과 과거 주거환경 및 주거환경의 문제가 새롭게 생겨난 변화가 있을 시 

등 주거상태의 장단기 및 변화의 영향이 모두 정신건강에 영향을 줄 수 있음을 보여주어 열악한 주거상태 

기간의 지속 정도(density)가 건강에 영향을 줄 수 있음을 보여주었다. 주거불안정성을 주거특성으로 살펴

본 Kang(2021)의 연구에서는 주거의 잦은 이동과 비자발적 퇴거 등이 어느 정도로 지속하는지에 따라 정

신건강에 미치는 영향이 다를 수 있음을 보여준다. 이 연구는 특히 주거불안정성이 연속적으로 혹은 불연

속적으로 지속하는지에 대한 특성을 종단자료를 통해 확보한 후, 실제 정신건강에 대한 영향은 횡단적으

로 분석을 시도하였다. 분석 결과 연속적으로 주거불안정성이 지속되는 경우에 우울이 훨씬 증가한 것으

로 확인된다. 또한, 영국의 Whitehall II 자료를 활용하여 35~55세 코호트를 대상으로 주거환경이 정신건

강에 미치는 영향을 살펴본 연구(Howden-Chapman, et al.,2011)에서는 1985년부터 2009년 동안 주거비부

담 및 주거환경문제가 지속될 경우 정신건강이 더 나빠지고, 이러한 결과가 연령이 증가할수록 더 큰 영

향을 주는 것으로 확인되었다. 따라서 종단적 분석방법을 활용한 연구에서는 주거환경이 지속적으로 열악

하거나 나쁘게 변화하는 경우 우울과 신체 질환을 증가시킬 수 있으며 연령증가에 따라 그 영향이 더 클 

수 있음을 보다 명확하게 보여주고 있다. 그러나 종단적 분석방법에서도 주거환경의 영향이 어떠한 과정

을 통해 신체 및 정신건강에 영향을 주는지는 충분히 다루지 못하고 있다. 

2. 주거와 자존감  건강의 경로

자존감이란 자신이 얼마나 가치 있는가에 대해 스스로가 내리는 정서적, 심리적 평가이다(Coppersmith, 

1967; Rosenberg, 1979; Rohe & Stegman, 1994). Rosenberg(1979:62-78)는 자기개념이 4가지 원칙에 따라 
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형성된다고 주장한다. 즉 자신에 대한 반영적 평가(reflective self), 사회적 비교(social  comparision), 자기 

귀인(self-attribution) 및 심리적 중심성(psychological centrality)을 통해 자존감이 형성된다고 설명한다. 이

에 따르면 개인이 인식하는 자기(self)는 다른 사람에게 비치는 자신의 모습이 어떠한지에 대한 평가(반영

적 평가), 자신이 참조하고 있는 집단의 특성과 자신이 속한 집단의 특성 등이 어떠한지에 대한 비교(사회

적 비교), 자신의 행동과 성취에 대한 관찰을 토대로 내리는 자기평가(자기 귀인) 및 자신에게 더욱 중요

하다고 인식되는 대상(심리적 중심성)을 통해 경험하는 자부심과 수치심 등을 통해 형성되며 이러한 자기

인식에 대한 정서적 심리적 태도가 자존감이 된다. 즉 자신에 대한 가치는 현재 처해있는 상황에서 스스

로에 대한 정체성과 사회적 비교를 통해 평가될 수 있다고 본다. 집은 자신에 대한 상징으로 인식되기도 

하는데(Rohe & Stegman, 1994), 노년기에 접어든 개인에게 현재 살고 있는 집은 살아온 기억과 거주경험

을 통해 자신의 정체성으로 이어질 수 있다(박정훈 & 유재우, 2011). 이를 주거환경과 자존감의 관계로 설

정해보면, 개인이 지금껏 살아온 주거환경이 자신을 형성하는 하나의 부분으로 인식되고, 주거에 대한 심

리적 중요도가 높으며, 주거와 관련된 사회적 위치에 대한 평가를 통해 자부심 또는 수치심의 정서를 경

험한다면 주거는 자존감에 영향을 주는 유의미한 대상이 될 수 있다. 

 Yin 등(2020)은 주거환경이 우울에 미치는 영향을 자존감이 어떻게 매개하는지를 설명하고자 하였다. 

즉 주거환경의 적절성은 자존감을 향상시키는 것으로 나오는 데 자존감의 긍정적 심리는 다시 우울 수준

을 낮출 수 있다고 보는 것이다. 그러나 실제 자존감이 주거와 건강의 경로를 매개하는지에 대한 실증분

석 자료는 많지 않다. 다만 몇몇 관련 연구들을 통해 자존감의 매개 경로를 유추해볼 수 있다. 먼저 주거

환경이 자존감에 영향을 주는 연구들에 따르면, 주거환경 또는 주거 빈곤이 자존감에 영향을 주어 생활만

족도로 이어질 수 있고(최병숙& 박정아, 2012; 남기민 & 남현정, 2013), 주거 소유 및 주거비부담이 자신

에 대한 믿음과 통제감을 높이고 정신건강 문제 감소로 이어질 수 있다는 연구(Manturuk, 2012) 등은 주

거와 자존감이 관계가 있음을 보여준다. 

  다음으로 자존감이 건강에 영향을 준다는 연구들이 있다. Marmot(2003)은 인간은 자율성과 자존감에 

대한 기본적인 욕구를 지니며, 자존감은 건강과 연결되어있다고 주장한다. 이런 주장을 뒷받침하기 위해 

자존감 증진 프로그램이 비만이나 혈중 당뇨 수치 등에 영향을 주고, 자존감 저하가 우울을 증가시킨다는 

연구결과들을 소개하며 자존감과 건강의 관련성을 제시하고 있다. 나아가 자존감이 신체적, 정신적 건강뿐

만 아니라 직업이나 대인관계와 같이 삶의 다양한 영역들에 영향을 주는 원인이 될 수 있음을 보고하는 

연구도 있다(Orth et al., 2012). 종합하면, 그동안 주거 빈곤이나 주거환경 등은 건강에 직접적인 영향을 

주는 것으로 보고됐으나 어떠한 과정으로 영향을 주는지에 대한 영향을 살펴본 연구들은 많지 않았다. 본 

연구에서는 생애과정을 통해 획득한 주거환경이 중고령자 스스로에 대한 정서적 인지적 평가인 자존감에 

영향을 주는지, 나아가 자존감이 건강영역에서의 결과로도 이어질 수 있는지를 탐색적으로 확인하고자 한

다. 

3. 주거와 건강에서 장애  비장애 집단의 차이

UN CRPD에서 제시하는 주요 원칙들은 장애를 이유로 장애인이 삶의 다양한 영역에서 차별받지 않을 

권리를 강조한다. 그러나 장애와 비장애에 따라 기본적인 소득, 주거, 건강, 노동, 사회참여에 있어 격차가 

있음을 보여주는 연구들이 지속해서 제시되고 있다(이선우, 2010; 유창민, 2016; 오욱찬, 2021; Inman et al, 

1994). 우선 주거 분야에서 장애가구와 비장애가구를 비교하여 살펴본 이선우(2010)의 연구에서는 2007년
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을 기준으로 장애인 가구와 비장애인 가구의 주택방수나 주거면적 기준에서는 집단 간 차이가 없고 시설

설비, 구조성능 및 환경, 주거비부담비율에서는 장애 가구가 비장애 가구보다 미충족비율이 높음을 제시

하였다. 특히 최저 주거 기준에 더해 각 가구의 주거특성을 감안하여 보다 적절한 수준의 주거에 거주하

기 위해서는 장애인 가구가 비장애인 가구보다 주거비부담률이 훨씬 높아 주거비부담 격차가 높은 것으로 

나타났다. 그러나 최근의 연구에 따르면 주거 분야의 격차는 점차 완화되고 있음을 보여준다. 오욱찬

(2021)의 연구에 따르면 2011~2018년까지 최저 주거 기준과 주거비부담률에 있어 장애 가구와 비장애 가

구의 격차가 있으나 시간이 지날수록 차이가 줄어들고 있음을 제시하며, 2012년 이후 장애인과 고령자를 

위한 주거지원제도가 나름 효과를 나타내고 있는 것으로 평가하기도 하였다. 그러나 장애인 집단이 비장

애인 집단에 비해 주거환경의 적절성이 낮으며 그 차이는 시간이 지나도 지속된다는 연구(유창민, 2016)와 

장애와 비장애 집단 간 소득, 노동, 주거, 건강 분야에 걸쳐 다중격차가 시간이 지나도 지속해서 존재함을 

보여주는 연구 역시 존재한다(이원진, 2021; 오욱찬, 2021). 나아가 나이의 증가와 장애가 결합하는 조건에

서 주거의 격차가 건강에 주는 영향이 비장애인 집단과 차이가 있음을 보여주는 연구가 있다. Inman 등

(1994)의 연구에서는 고령의 장애인은 비장애인보다 공공주택 거주비율이 높고, 주거보조비를 받는 비율이 

높은 것으로 나타나, 고령과 장애라는 이중위험에 속한 집단으로 규정될 수 있음을 보여주었다. 중고령 장

애인의 경우 신체적 활동의 제한으로 인해 거주지에서 보내는 시간이 더욱 길고, 거주지에서 만드는 사회

적 관계와 유대가 신체적 정신적 건강에 영향을 더 많이 줄 수 있다. 

장애 여부에 따라 자존감(Bhattacharjee와 & Chhetri, 2014), 신체적 건강(유창민, 2016, 김수진, 2021) 및 

우울(유창민,2017; Cree et al, 2020; Rotarou, & Sakellariou, 2018) 역시 차이가 있음을 보고하는 연구들이 

있다. Bhattacharjee와 Chhetri(2014)의 연구에서는 장애 종류에 따른 자존감의 차이는 유의하지 않았지만 

장애 유무에 따라 자존감의 차이는 유의한 결과를 보고한다. 유창민(2016)의 연구에서는 한국복지패널자료

를 활용하여 1차부터 9차까지의 주관적 건강상태 변화를 살펴보았는데 장애인이 비장애인에 비해 유의미

하게 주관적 건강상태가 나쁜 것을 보고한다. 김수진(2021)의 연구에서도, 장애인은 비장애인보다 건강검

진 수검률, 이동상 제약으로 인한 미충족 의료 경험률, 입원 발생률 등에서의 격차가 시간이 갈수록 증가

하였음을 보고한다. 특히 이러한 건강 격차는 노인에서 더 크고 시간이 갈수록 격차가 더 증가한 것으로 

나타났다. 우울 수준 역시 장애와 비장애의 차이가 큰 것으로 보고된다. 장애인이 비장애인보다 우울 수준

이 약 2.2-4.6배 더 높은 것으로 보고하는 연구(Cree et al, 2020; Rotarou, & Sakellariou, 2018)와 10년간의 

종단적 변화추이에서 장애인이 비장애인보다 지속적으로 우울 수준이 높음을 보고하는 연구(유창민, 2017)

는 우울 수준 역시 장애에 따라 차이가 큼을 보여준다. 따라서 본 연구에서는 중고령의 장애인 집단과 비

장애인 집단 각각을 대상으로 주거환경과 자존감 및 건강의 관계를 구분하여 살펴보고자 한다. 

제3  연구방법 

1. 분석자료 

본 연구의 분석자료는 한국보건사회연구원과 서울대학교 사회복지연구소의 한국복지패널(Korea Welfare 

Panel Study) 7-15차 데이터이다. 한국복지패널은 제주도와 농어가를 포함한 전국규모의 가구 패널조사이

며 2006년 원 표본 7,072가구와 그 가구원을 대상으로 지금까지 매년 조사되고 있으며, 원표본의 가구 규

모의 유지율 감소에 대비하기 위하여 2012년부터 신규 표본가구 1,500가구가 신규 진입하였다. 본 연구에
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서는 45세 이상 중고령자의 주거환경과 건강 간의 관계를 살펴보는 가운데, 주거환경의 지속성을 측정하

기 위하여 한국복지패널 7차(2012년)부터 15차(2020년)까지의 총 9년의 자료를 결합(merge)하여 활용하였

다. 본 연구는 2012년부터 2020년까지 지속된 중고령자의 주거환경이 2020년의 건강상태에 어떠한 영향을 

미치는지 분석하기 위하여 주거환경 특성에 대해 7차에서 15차까지 모든 시점에 응답한 사람들을 대상으

로 하였고, 주거환경에서 건강에 이르는 경로에서 장애 여부에 따라 어떠한 차이가 있는지 분석하기 위하

여 비장애에서 장애로 혹은 장애에서 비장애로 변동된 사례를 제외한 최종 6,222명을 분석대상으로 하였

다. 

2. 변수의 측정 

1) 건강 

본 연구의 종속변수는 신체적 건강과 정신적 건강으로 구분되며 둘 다 마지막 시점인 15차의 변수를 

사용하였다. 신체적 건강은 본인의 건강상태에 대해 주관적으로 인식하는 건강상태로 1점에서 5점의 범위

를 가진다. 본 연구에서는 건강이 아주 안 좋다(1), 건강하지 않은 편이다(2), 보통이다(3), 건강하다(4), 아

주 건강하다(5)로 역 코딩하여 사용하였으므로 점수가 높을수록 건강이 좋은 것을 의미한다. 

우울 증상은 Radloff(1977)가 20문항으로 개발한 CES-D(The Center for Epidemiologic Studies of 

Depression)의 단축형(11문항) 척도를 활용하였다. 단축형 척도에 대한 타당화 연구에서는 단축형 척도가 

원척도의 요인구조가 유사한 것으로 나타났으며, 하위요인은 우울 정서, 긍정적 정서, 신체적 불편함 및 

대인관계에 대한 인식의 4개 요인으로 구성된다(Covinsky et al., 2010; Gellis, 2010). 세부항목을 살펴보면 

‘식욕이 없음’, ‘비교적 잘 지냈다’, ‘상당히 우울’, ‘모든 일이 힘들게 느껴짐’, ‘잠을 설침’, ‘외로움’, ‘불만 

없이 생활’, ‘사람들이 차갑게 대하는 것 같은 느낌’, ‘마음이 슬펐다’, ‘사람들이 나를 싫어하는 것 같은 느

낌’, ‘뭐 해나갈 엄두가 나지 않음’으로 구성되어 있으며, 각 문항은  ‘1=극히 드물다,’ ‘2=가끔 있었다’, ‘3=

종종 있었다’, ‘4=대부분 그랬다’와 같은 4점 척도로 측정하였다. 본 연구에서는 1-4점 척도로 측정된 문항

을 0-3으로 전환하였고 긍정적인 문항은 역코딩하였다. 최종 구조모형에는 4개 하위요인의 평균값을 사용

하였고, 기술통계분석에서는 모든 문항을 합산한 후 20/11을 곱해준 점수로 우울 수준을 측정하여 총점은 

60점이고 점수가 높을수록 우울 증상이 높은 것을 의미한다. 우울척도의 문항 간 신뢰도를 나타내는 

Cronbach α값은 .862로 나타났다.  

2) 자아존 감 

본 연구의 매개변수인 자아존중감은 Rosenberg(1965)의 자아존중감 척도 10문항을 사용하였다. 이 척도

는 자신에 대해 긍정적으로 평가하는 긍정적 자아존중감(self-worth) 5개 문항과 자신에 대해 부정적으로 

평가하는 부정적 자아존중감(self-deprecation) 5개 문항으로 구성되어 있다. 각 문항은 4점 리커트 척도(1=

대체로 그렇지 않다～4=항상 그렇다)로 측정하였고, 본 연구에서 부정적 자아존중감은 역코딩하여 점수가 

높을수록 자아존중감이 높은 것을 의미하며 마지막 시점인 15차의 변수를 사용하였다. 자아존중감 척도의 

문항간 신뢰도를 나타내는 Cronbach α값은 .748로 나타났다.  

 3) 주거 련 특성 
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독립변수인 주거 관련 특성은 자가 여부, 주거환경 지속성, 그리고 주거비 과부담 지속성으로 구분된다. 

먼저 자가 여부는 자가(0), 전세 및 월세 등 자가가 아닌 경우(1)로 구분하였다. 

부적절한 주거환경 및 주거비 과부담 지속성은 <주택법>에 따라 2011년 개정 고시한 최저 주거 기준과 

선행연구를 참고하였다(박정민 외, 2015). 최저 주거 기준은 가구 구성별 최소 주거면적 및 용도별 방의 

개수, 필수적인 설비의 기준, 그리고 구조·성능 및 환경기준의 세 가지 기준으로 구성된다. 본 연구에서는 

방의 개수와 면적은 장애 여부에 따른 차이가 유의하지 않음을 보고하는 결과들을 바탕으로(이선우, 2010; 

오욱찬 외, 2020) 주관적으로 평가를 할 수 있는 채광, 환기, 난방, 방음 및 필수설비 기준에 대해서만 주

거환경으로 변수화하였다. 먼저 필수적인 설비의 기준은 단독 상·하수도, 단독입식 부엌, 단독 수세식 화

장실, 단독목욕 시설의 기준을 모두 충족하는 경우(0)와 하나라도 충족하지 못하는 경우(1)로 구분하였다. 

다음으로 구조·성능 및 환경기준의 경우 한국복지패널에 포함된 ‘내열·내화·방열 및 방습’, ‘방음·환기·채광 

및 난방설비’, ‘소음·진동·악취 및 대기오염’, ‘해일·홍수·산사태 및 절벽의 붕괴 등과 같은 자연재해’의 4가

지 지표를 사용하여 이 중 2개 이상 미달이면 구조·성능 및 환경기준이 미달(1)인 것으로 구분하였다. 그

리고 필수적인 설비의 기준과 구조·성능 및 환경기준의 두 지표 중 하나라도 미달이면 주거환경 기준이 

미달(1)인 것으로 정의하였고, 7차(2012년)부터 15차(2020년)까지 주거환경 기준 여부를 합산하여 주거환경 

지속성 변수를 생성하였다. 

주거비 과부담은 ‘소득 대비 주거비의 비중’을 사용하여 이 값이 30%를 초과하는 경우를 주거비 과부담

(1)으로 구분하였다. 소득은 가구의 가처분소득을 사용하였고, 소득이 0 이하인 경우에는 0으로 변환하였

으며, 주거비는 주거 관련 부채의 이자, 월세, 주거관리비, 광열수도비의 총합으로 사용하였다. 주거비 과

부담 역시 7차(2012년)부터 15차(2020년)까지 주거비 과부담 여부를 합산하여 주거비 과부담 지속성 변수

를 생성하였다. 

4) 통제변수 

본 연구에서 통제변수는 마지막 시점의 연령, 성별, 학력, 소득, 배우자 유무, 가구원 수, 거주지역, 만성

질환을 투입하였다. 성별은 남성(0)과 여성(1)으로 구분하였고, 학력은 초등학교 졸업이하(0)와 중학교 재학 

이상(1)으로 구분하였다. 소득은 편포된 분포를 보이므로 가중치를 부여한 후 가처분소득의 중위값을 산출

하고 0 이하는 0으로 하한값을 설정하고, 중위값의 10배 이상은 상한값으로 윈저화(winsorization)하였다. 

이렇게 구해진 가구가처분소득을 가구원 수로 균등화한 연 소득을 월 가구균등화소득으로 환산한 뒤 자연

로그를 취하여 분석에 투입하였다. 배우자 유무는 배우자가 없는 경우(0)와 배우자가 있는 경우(1)로 구분

하였고, 거주지역은 서울과 광역시에 거주하는 경우 도시(0)로, 군과 노동복합군에 거주하는 경우 비도시

(1)로 구분하였다. 만성질환은 3개월 이상 투병·투약하는 만성질환이 없는 경우(0)와 있는 경우(1)로 구분

하였다. 

3. 자료분석방법 결측치 처리 

본 연구에서는 자료 분석을 위해 IBM SPSS 23.0과 AMOS 23.0 통계패키지를 사용하였다. 먼저 기술통

계를 통해 연구대상자의 인구 사회학적 특성을 살펴보고 주요변수에 대한 정규성 검증을 시행하였으며, 

주요 변수 간 상관관계 분석을 실시하였다. 최종 분석모형에 잠재변수로 투입되는 자아존중감과 우울에 

대해서는 확인적 요인분석을 하였고 그 결과를 바탕으로 구조모형 분석을 실시하였다. 
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본 연구는 중고령자의 주거환경이 자아존중감을 통해 건강상태에 이르는 경로에서 장애인과 비장애인 

집단 간 차이를 살펴보는 연구이므로, 최종 구조모형에서 장애 여부에 따른 다중집단분석을 시행하고 각 

집단에서 자아존중감의 매개 효과가 통계적으로 유의한지 검증하였다. 매개 효과의 유의성은 붓스트래핑

(Bootstrapping)을 활용하였다. 분석자료에 결측치가 있는 경우 붓스트래핑을 수행할 수 없으므로 본 연구

에서는 간접효과의 표준오차 및 유의도를 확인하기 위하여 AMOS에 의한 회귀대체법(regression 

imputation)으로 결측치 처리를 하였다. 

자료에 대한 연구모형의 적합도를 평가하기 위하여 절대적합지수인 값과 RMSEA(root mean square 

error of approximation), 그리고 증분적합지수인 IFI(incremental fit index), CFI(comparative fit index)에 

근거하여 판단하였다.   값은 표본 크기에 민감하여 모형이 적절한 경우에도 유의하게 나타날 수 있으므

로, 여러 적합도 지수를 함께 고려해야 한다. RMSEA는 일반적으로 .08미만일 때 수용할 수 있는 것으로 

간주하지만 Steiger(1990)은 이 값이 0.10 이하이면 자료를 어느 정도 적합하고 0.05 이하이면 잘 적합하고, 

0.01 이하이면 가장 좋은 적합도라고 하였다(배병렬, 2017에서 재인용). 증분적합지수는 .9이상일 때 모형

이 적합하다고 판단할 수 있다(Hu and Bentler, 1999). 

제4  연구결과 

1. 연구 상자의 특성 

1) 연구 상자의 일반  특성 

연구대상자의 일반적 특성은 <표 1>에 제시하였다. 장애인의 평균 연령이 73세로 비장애인의 평균 연령 

71세보다 유의하게 높았다. 성별 분포를 보면 비장애인 집단에서 여성의 비율이 61%인 반면 장애인 집단

에서 여성 비율은 49%로 장애인 집단에서 여성 비율이 유의하게 낮았다. 학력과 소득 모두 장애인보다 

비장애인 집단에서 유의하게 높았고, 무배우자 비율 역시 비장애인 37%, 장애인 43%로 장애인 집단에서 

유의하게 높았다. 가구원 수는 비장애인 평균 2.2명, 장애인 평균 1.9명으로 비장애인 집단에서 더 많았고, 

거주지역에서 집단 간 차이는 없었으며, 만성질환이 있는 비율은 장애인 집단에서 91%로 비장애인 81%보

다 유의하게 높았다. 
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<표 1> 연구 상자의 일반  특성 (N=6,222)  

변수명

비장애 (N=5,391) 장애 (N=831) 집단차이

평균
표준편

차
최소 최대 평균

표준편

차
최소 최대 

/t

연령 71.01 10.46 53 113 73.21 9.49 53 97 -6.130***

성별(1=여성) .61 .49 0 1 .49 .50 0 1 41.087***

학력(1=중학교 재학 

이상)
.54 .50 0 1 .39 .49 0 1 61.957***

소득 5.08 .74 .00 7.85 4.87 .64 .00 7.54 8.589***

배우자유무

(1=무배우자)
.37 .48 0 1 .43 .50 0 1 11.594**

가구원수 2.19 1.04 1 7 1.94 .925 1 7 7.070***

거주지역

(1=비도시)
.25 .43 0 1 .24 .43 0 1 .593

만성질환

(1=있음)
.81 .40 0 1 .91 .29 0 1 51.741***

***p<.001, **p<.01, *p<.05

2) 주요변수의 특성

본 연구의 주요변수인 주거환경 특성과 건강 특성에서의 집단 간 차이는 <표 2>에 제시하였다. 먼저 비

장애인 집단에서 자가가 아닌 비율은 32%지만 장애인의 경우 43%로 장애인 집단에서 자가가 아닌 비율

이 유의하게 높았다. 주거환경 기준 구성하는 하위지표인 필수설비기준과 구조·성능·환경기준을 보면 필수

설비기준에 미달하는 비율은 비장애인과 장애인 모두 3%였고, 구조·성능·환경기준을 충족하지 못하는 비

율은 비장애인 11%, 장애인 13%로 장애 집단에서 높았다(p<.10). 주거환경 기준으로 살펴보면 주거환경 

기준 미달 비율은 비장애인 13%, 장애인 14%로 통계적으로 유의한 차이가 없었고, 주거비 과부담 비율 

역시 비장애인 12%, 장애인 12%로 통계적인 차이가 없었다. 

주거환경 기준 미달이나 주거비 과부담의 9년간의 지속성을 측정하기 위한 지표인 주거환경 지속성은 

비장애인이 1.11인 반면 장애인은 1.32로 장애인 집단에서 유의하게 높았고, 주거비 과부담 지속성에서는 

두 집단 간 유의한 차이가 없었다. 

주관적 건강상태의 경우 비장애인 3.09점, 장애인 2.61점으로 비장애인이 장애인보다 건강상태를 더 좋

게 인식하고 있었고, 자아존중감은 비장애인 20.22점, 장애인 18.17점으로 비장애인 집단에서 유의하게 높

았다. 우울 역시 비장애인 7.63점, 장애인 10.77점으로 장애인의 우울이 유의하게 높은 것으로 나타났다. 
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<표 2> 주요변수의 특성 

변수명

비장애 (N=5,391) 장애 (N=831) 집단차이

평균
표준편

차
최소 최대 평균

표준편

차
최소 최대 

/t

자가 여부

(1=자가 아님)
.3185 .47 0 1 .43 .50 0 1 36.644***

부적절한 주거환경 

지속성 
1.11 1.79 0 9 1.32 1.93 0 9 -3.039**

주거비 과부담 지속성 1.32 1.94 0 9 1.41 1.87 0 9 -1.276

건강상태 3.09 .90 1 5 2.61 .89 1 5 14.322***

자아존중감 20.22 3.74 3 30 18.17 4.18 2 29 12.470***

우울 7.63 8.69 0 52 10.77 10.10 0 49 -7.962***

***p<.001, **p<.01, *p<.05, +<.10

3) 주요변수의 정규성 검증

주요변수의 분포를 살펴보면, 주거환경 지속성, 주거비 과부담 지속성, 주관적 건강상태, 자아존중감, 우

울 모두 분포의 정규성을 만족하는 것으로 나타났다. 변수 간의 상관관계 분석 결과 상관계수의 절대값이 

모두 0.6 이내에 있는 것으로 나타났고, VIF(Variance Inflation Factors)계수는 1.063-1.723의 범위로 나타나 

변수 간의 다중 공산성 문제가 나타나지 않는 것으로 판단하였다. 

<표 3> 주요변수의 정규성 검증 

변수 빈도 최소 최대 평균(표준편차) 왜도(표준오차) 첨도(표준오차)

주거환경 지속성 6222 0 9 1.14(1.81) 2.22(.03) 5.11(.062)

주거비 과부담 지속성 6222 0 9 1.33(1.93) 1.8(.03) 2.96(.062)

건강상태 6222 1 5 3.03(.914) -.19(.03) -.88(.06)

자아존중감 5893 2 30 19.97(3.85) -.59(.03) .43(.06)

우울 5892 0 52.73 8.01(8.93) 1.50(.03) 2.18(.06)

2. 측정모형 분석 

최종 구조모형에 잠재변수로 투입될 자아존중감과 우울의 지표들이 이론적 개념을 잘 반영하고 있는지 

확인하기 위해 확인적 요인분석(confirmational factor analysis)을 실시하였다. 먼저 자아존중감의 측정모

형 분석 결과 원척도의 10문항을 모두 사용하였을 때 모형 적합도가 수용 가능하지 않은 것으로 나타났

다. 구체적으로 8번 문항(내 자신을 존경할 수 있으면 좋겠다)이 원척도에서 부정적 측면의 자아존중감으

로 개발된 것과 달리 분석자료에서는 긍정적 측면의 자아존중감으로 인식되면서 반대의 부호로 나타나 해

당 문항을 제외하는 모형수정을 실시하였다. 그 결과 RMSEA가 0.1미만이고 NFI, IFI 등의 증분적합지수

도 모두 수용가능한 범위에 있었고, 모든 요인적재량이 유의수준 .001에서 유의하였으며, 측정모형의 오차

는 모두 양으로 나타나 오차나 잔차의 문제는 없었다. 

우울에 대한 확인적 요인분석 결과 모든 요인적재량이 유의수준 .001에서 유의하였으며,  RMSEA와 증
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분적합지수들이 모두 자료를 잘 적합시키는 것으로 나타났고, 오차나 잔차의 문제도 없는 것으로 확인되

었다. 

<표 4> 측정모형의 모형 합지수 

구분 
(df) p-value RMSEA NFI IFI CFI

자아존중감 1427.665(df=27) .000 .091 .905 .907 .907

우울 77.256(df=2) .000 .076 .990 .991 .991

***p<.001, **p<.01, *p<.05

3. 구조모형 분석 

측정모형 분석 결과를 토대로 주거환경이 자아존중감을 통하여 건강상태에 이르는 관계에 대한 최종 

구조모형을 설정하여 분석하였고, <표 5>에 모형적합도를 제시하였다. 모형적합도를 보면 값이 통계적

으로 유의하였지만 이 값은 표본 크기에 민감하게 영향을 받는다는 점이 고려되어야 한다. 대안적 적합지

수인 RMSEA가 .057이고 증분적합지수들도 수용 가능한 범위에 있어 구조모형은 적합한 모형으로 나타났

다. 본 연구에서는 주거환경에서 자아존중감을 통해 건강에 이르는 경로에서 장애인과 비장애인 간에 어

떠한 차이가 있는지 검증하고자 하는 연구이므로 최종구조모형에서 장애 여부에 따라 다중집단분석

(multi-group analysis)을 실시하였다. 장애 여부에 따라 경로계수에 제약을 가한 모형과 제약을 가하지 않

은 모형 간에 유의한 차이가 있었다(CMIN=81.001, df=12, p=.000). 

<표 5> 구조모형의 모형 합지수 


(df) p-value RMSEA NFI IFI CFI

4372.149(df=207) .000 .057 .901 .905 .905

장애 여부에 따른 집단별 구조모형 분석 결과는 <그림 1>과 <그림 2>에 제시하였다. 분석 시에는 모든 

경로와 상관관계를 다 설정한 후 분석하였고, 그림에는 유의미하게 나타난 경로만을 제시하였다. 먼저 

<그림 1>에 제시된 바와 같이 비장애인 집단에서 자아존중감에 대한 주거 관련 특성들의 영향력을 살펴

보면, 자가가 아닐수록 자아존중감이 낮았고(b=-.141, p<.001), 부적절한 주거환경이 지속될수록 자아존중

감이 낮았으며(b=-.022, p<.001), 주거비 과부담 지속성이 높을수록 자아존중감이 낮았다(b=-.009, p<.05). 

비장애인 집단에서 주거 관련 특성들이 건강상태에 직접적인 영향을 미치지 않았다. 우울과 관련해서 자

가 여부는 우울과 직접적인 관련이 없었고, 부적절한 주거환경이 지속될수록 우울이 유의하게 높았고

(b=.010, p<.05), 주거비 과부담 상태가 지속될수록 우울이 유의하게 높았다(b=.013, p<.001). 비장애인 집단

에서 자아존중감이 높을수록 건강상태가 좋았고(b=572, p<.001), 자아존중감이 높을수록 우울은 낮았다

(b=-.562, p<.001). 

비장애인 집단에서 자아존중감에 대한 통제변수의 영향력을 살펴보면, 연령이 높을수록 자아존중감이 

낮았고(b=-.007, p<.001), 성별과는 관련이 없었다. 학력(b=.116, p<.001)과 가구소득(b=.141, p<.001)이 높을

수록 자아존중감이 높았고, 배우자가 없을수록 자아존중감이 낮았다(b=-.116, p<.001). 가구원 수가 많을수

록 자아존중감이 낮았고(b=-.047, p<.001), 비도시지역에 거주할수록 자아존중감이 높았으며(b=.039, p<.05), 
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만성질환이 있을수록 자아존중감이 낮았다(b=-.073, p<.001). 통제변수와 건강상태 간 관계를 살펴보면, 연

령이 높을수록(b=-.014, p<.001), 여성이 남성보다(b=-.122, p<.001) 건강상태를 안 좋게 인식하였고, 중학교 

졸업이상이 중학교 졸업 미만보다 건강상태가 좋았다(b=.121, p<.001). 소득이 높을수록(b=.064, p<.001), 배

우자가 없는 경우(b=.097, p<.001), 그리고 가구원 수가 많을수록(b=.038, p<.01) 건강상태가 좋았고, 만성질

환이 있는 경우 건강상태를 안 좋게 인식하였다(b=-.056, p<.001). 통제변수와 우울과의 관계를 살펴보면, 

여성이 남성보다 우울이 높았고(b=.105, p<.001), 가구소득이 높을수록 우울이 낮았다(b=-.032, p<.01). 배우

자가 없는 경우 우울이 높았고(b=.063, p<.001), 가구원 수가 많을수록 우울이 낮았으며(b=-.022, p<.001), 

만성질환이 있는 경우 우울이 높은 것으로 나타났다(b=.080, p<.001). 

1) ***p<.001, **p<.01, *p<.05

2) 제시된 수치는 비표준화 계수이고, 상관관계 계수는 제시하지 않았음. 

3) 분석 시 모든 경로와 상관관계를 설정하였으며, 그림에는 유의하게 나타난 경로만 제시하였음. 

〔그림 1〕 비장애인의 구조모형 결과 

다음으로 <그림 2>에 제시된 바와 같이 장애인 집단에서 주거 관련 특성과 자아존중감의 관계를 살펴

보면, 자가가 아닌 경우 자아존중감이 유의하게 낮았고(b=-.110, p<.001), 부적절한 주거환경이 지속될수록 

자아존중감이 낮았다(b=-.022, p<.01). 장애인 집단의 경우 주거비 과부담 지속성은 자아존중감에 유의한 

영향을 주지 않았다. 또한, 장애인 집단에서는 주거 관련 특성들이 건강상태와 우울에 직접적인 영향을 미

치지 않는 것으로 나타났다. 비장애인 집단에서와 마찬가지로 장애인 집단에서도 자아존중감이 높을수록 

건강상태가 좋았고(b=735, p<.001), 우울은 낮았다(b=-.668, p<.001). 

장애인 집단에서 통제변수와 자아존중감의 관계를 살펴보면, 여성이 남성보다 자아존중감이 높고
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(b=.101, p<.01), 중학교 졸업 이상이면서(b=.094, p<.05), 가구소득이 높을수록(b=.151, p<.001) 자아존중감

이 높았다. 배우자가 없는 경우 자아존중감이 낮았고(b=-.156, p<.001), 비도시지역에 거주하는 경우 자아

존중감이 높았다(b=.107, p<.01). 연령과 만성질환은 자아존중감과 유의한 관계가 나타나지 않았다. 통제변

수들과 건강상태와의 관계를 살펴보면, 연령이 높을수록 건강상태가 안 좋았고(b=-.011, p<.001), 무배우자

인 경우(b=.231, p<.001), 가구원 수가 많을수록 건강상태가 좋았고(b=.091, p<.05), 만성질환이 있을수록 건

강상태를 안 좋게 인식하였다(b=-.625, p<.001). 우울과의 관계를 살펴보면, 여성이 남성보다 우울이 높았

고(b=.110, p<.01), 만성질환이 있는 경우 우울이 더 높았다(b=.209, p<.01). 

1) ***p<.001, **p<.01, *p<.05

2) 제시된 수치는 비표준화 계수이고, 상관관계 계수는 제시하지 않았음. 

3) 분석 시 모든 경로와 상관관계를 설정하였으며, 그림에는 유의하게 나타난 경로만 제시하였음. 

〔그림 2〕 장애인의 구조모형 결과 

4. 간 효과 분석 

본 연구모형에서 매개 효과의 유의성 검증은 붓스트레핑을 통해 확인하였다. 붓스트레핑은 모집단으로

부터 무작위로 추출한 표본 데이터를 바탕으로 표본의 반복적인 재추출을 통해 표준오차를 추정하는 방법

이다. 모집단의 분포를 모르는 상태에서 표본 데이터를 바탕으로 모수의 분포를 생성시킨 후 모수를 추정

하는 방식으로 붓스트레핑을 통한 편차교정 신뢰구간(biased-correct bootstrapping confidence interval)이 

0을 포함하지 않으면 간접효과가 유의한 것으로 판단할 수 있다(우종필, 2012). 

먼저 비장애인 집단에서 자가 여부가 자아존중감을 통하여 건강상태와 우울에 이르는 간접효과가 모두 

통계적으로 유의하였다. 즉 자가가 아닐수록 자아존중감이 낮아지고 이를 통하여 건강상태와 우울에도 부

정적인 영향을 미친다고 해석할 수 있다. 주거환경미달 지속성이 자아존중감을 통하여 건강상태와 우울에 
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미치는 간접효과도 통계적으로 유의하였다. 즉 주거환경미달상태가 길어질수록 자아존중감이 낮아지고 이

로 인하여 건강상태와 우울도 악화되는 것으로 이해할 수 있다. 마지막으로 주거비 과부담 지속성 역시 

자아존중감을 통하여 건강상태와 우울에 이르는 간접효과가 통계적으로 유의하였다. 주거비 과부담 상태

가 지속될수록 자아존중감이 낮아지고 이로 인하여 건강상태와 우울의 악화를 경험하는 것으로 나타났다. 

<표 6> 비장애인 구조모형에서 간 효과  유의도

간접효과 경로 추정치 표준오차 P BC 신뢰구간

자가 여부 -> 자존감 -> 건강상태 -.081 .010 .001 -.102～-.063

자가 여부 -> 자존감 -> 우울 .079 .009 .002 .062～.099

부적절한 주거환경 지속성 -> 자존감 -> 건강상태 -.013 .002 .002 -.017~-.008

부적절한 주거환경 -> 자존감 -> 우울 .012 .002 .003 .008～.017

주거비 과부담 지속성 -> 자존감 -> 건강상태 -.005 .002 .008 -.009～-.001

주거비 과부담 지속성 -> 자존감 -> 우울 .005 .002 .009 .001～.009

장애인 집단의 경우 자가 여부와 부적절한 주거환경 지속성에서 자아존중감을 통해 건강상태와 우울에 

이르는 간접효과가 유의한 것으로 나타났다. 즉 자가가 아닐수록 자아존중감이 낮아지고 이를 통하여 건

강상태와 우울에도 부정적인 결과가 나타나고 있었다. 또한, 부적절한 주거환경이 지속될수록 자아존중감

이 낮아지고 이를 통하여 건강상태와 우울도 악화하는 것으로 해석할 수 있다. 

<표 7> 장애인 구조모형에서 간 효과  유의도

간접효과 경로 추정치 표준오차 P BC 신뢰구간

자가 여부 -> 자존감 -> 건강상태 -.081 .027 .001 -.136 ~ -.029

자가 여부 -> 자존감 -> 우울 .073 .024 .002 .025 ~ .123

부적절한 주거환경 지속성 -> 자존감 -> 건강상태 -.016 .006 .007 -.031 ~ -.005

부적절한 주거환경 -> 자존감 -> 우울 .015 .006 .008 .004 ~ .027
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제5  결론 

집이라는 공간은 안전과 휴식 및 가족과 함께할 수 있는 중요한 장소로 개인의 행동과 정서에 영향을 

줄 수 있다. 특히 연령이 증가하면서 실내 주거환경이 개인의 신체적 정신적 건강에 더 큰 영향을 줄 수 

있다는 연구들은 중고령자의 주거환경 개선을 위한 정책들의 근거가 될 수 있다. 본 연구에서는 주거의 

특성이 중고령기를 거쳐 고령기로 접어든 개인의 건강에 미치는 영향이 개인에 대한 심리적 정서적 태도

인 자존감을 통해 매개되는지를 경로 분석을 통해 살펴보고, 이러한 경로가 장애 및 비장애 집단에 따라 

차이가 있는지를 살펴보았다. 본 연구의 주요 연구결과는 다음과 같이 정리될 수 있다. 

첫째, 인구 사회학적 특성을 전반적으로 비교한 결과 장애인이 비장애인보다 더욱 취약한 것으로 파악

되었다. 장애인이 비장애인보다 학력과 소득수준이 낮으며, 만성질환이 높은 것으로 나타났다. 또한, 장애

인 집단은 비장애인 집단에 비해 배우자가 없는 비율이 높으며, 가구원 수도 적은 것으로 나타났다. 나아

가 본 연구의 주요변수인 주거환경과 자존감 및 건강상태에서도 차이가 발견된다. 장애인 집단이 비장애

인 집단보다 부적절한 주거환경 지속성이 길고, 자존감이 낮으며 주관적 건강상태가 나쁘고, 우울 수준이 

높은 것으로 나타났다. 이러한 결과는 선행연구에서도 일관적으로 확인되는 장애와 비장애 집단 간의 차

이와 유사한 결과이다(김수진, 2021; 오욱찬 외, 2020; 오욱찬, 2021; 이원진, 2021; 이선우, 2010; 유창민, 

2017). 

둘째, 주거환경 특성이 건강에 미치는 영향이 중고령 장애인과 비장애인 집단 간에 차이가 있었다. 먼

저, 중고령 비장애인 집단의 경우, 부적절한 주거환경과 주거비 과부담의 지속성이 우울에 직접적인 영향

을 주었으나 주관적 건강상태에는 영향을 주지 않는 것으로 확인되었다. 선행연구에서도 부적절한 주거환

경의 지속성은 신체 건강보다는 우울과 같은 정신건강에 더 유의한 영향을 주는 것으로 확인된다(정은희 

외, 2017; Bently et al, 2011;  Howden-Chapman et al, 2011; Pevalin et al, 2017). 본 연구에서도 주거환

경의 지속성이 우울에 직접적인 영향이 있음을 중고령 비장애인 집단에서 확인할 수 있었다. 반면, 중고령 

장애인 집단의 경우 주거의 특성은 주관적 건강상태와 우울 수준 모두에 직접적인 영향을 미치지 않는 것

으로 나타났다. 이러한 결과는 우리나라에서 2012년부터 시행된 [장애인ㆍ고령자 등 주거약자 지원에 관

한 법률 ( 약칭: 주거약자법 )]에 따라 중고령장애인 가구에 대한 지원이 지속적으로 이루어져 중고령 장

애인 집단 내에서는 주거의 특성이 건강과 우울 수준에 직접적인 영향을 줄 만큼 큰 차이를 가지지 못한 

것일 수 있다.

셋째, 주거환경과 건강의 관계를 설명하는 간접요인으로 자존감의 효과가 확인되었다. 중고령 비장애인 

집단의 경우 자가 여부, 부적절한 주거환경 및 주거비 과부담 지속성은 모두 자존감을 낮추고, 낮은 자존

감은 다시 주관적 건강상태와 우울 수준에 부정적 영향을 주는 것으로 나타났다. 특히 주관적 건강 수준

은 주거환경에 의해 직접적 영향이 없었으나 자존감을 매개로 하였을 때는 간접효과가 유의하게 나타났

다. 이는 선행연구에서 주거 소유 여부가 우울에 영향을 줄 수 있고(오서안, 2018), 주거환경이 자존감에 

영향을 주며(최병숙& 박정아, 2012; 남기민 & 남현정, 2013), 자존감이 건강에 영향을 줄 수 있다는

(Marmot, 2003) 결과를 바탕으로 자존감이 주거환경과 건강의 관계를 설명하는 중요한 요인이 될 수 있음

을 보여주는 결과이다. 한편 중고령 장애인 집단에서도 자존감은 주거환경과 건강의 관계를 매개하는 요

인으로 확인되었다. 즉 본 연구결과에 따르면 중고령 장애인 집단 내에서 주거의 필수설비나 채광, 난방, 

환기, 소음 등의 주거환경의 부적절성이 장기간 지속될 경우 중고령 장애인의 개인에 대한 심리적 정서적 
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태도에 부정적인 영향을 줄 수 있으며 신체적 정신건강으로도 이어질 수 있다. 그러나 주거의 특성 중 주

거비 과부담의 지속성 여부는 중고령 장애인의 자존감과 건강 모두에 영향을 주지 않는 것으로 나타났다. 

앞서 설명된 바와 같이 주거약자법을 근거로 중고령 장애인을 위한 주거 지원이 임대료 지원이나 주거비

지원 등의 소득지원이 지속적으로 개선되어왔음을 고려할 때, 중고령 장애인 집단 내에서 주거비 과부담

의 영향은 차이가 크지 않은 것으로도 해석할 수 있다. 실제 주거약자법이 제정된 2012년 이전의 2011년 

기준 한국복지패널 자료와, 1년뒤에 해당하는 2013년 기준의 한국복지패널 자료를 횡단 분석한 연구들(김

동배, 2012, 김새봄, 2017)에서는 중고령 장애인의 주거비 과부담이 우울에 영향을 준다고 보고되나, 이후 

장애인과 비장애인 간 주거비 격차가 상당 부분 감소하였음을 보여주는 연구(오욱찬,2021)들이 있다. 

위 결과를 바탕으로 본 연구가 지니는 중고령자를 위한 주거복지정책과 실천에 관한 함의와 제안 점은 

다음과 같다. 

첫째, 본 연구는 주거환경이 중고령자의 건강에 미치는 영향에서 중고령 장애인 집단과 중고령 비장애

인 집단을 구분하여 살펴볼 필요성을 제안한다. 중고령기에 접어든 개인의 여러 특성을 기준으로 집단을 

구분하여 살펴본 연구들은 많지만 장애 여부에 따라 주거와 건강의 관계를 살펴본 연구는 그동안 많지 않

았다. 장애인과 고령자의 특성에 따라 주거환경이 개선될 경우 부상을 방지하고, 돌봄 필요를 감소시키며, 

자립심을 증가시켜 우울감을 개선할 수 있다는 연구들이 있다(palacios et al, 2020;  Carnemolla & 

Bridge, 2019; Liu & Lapane, 2009). 주거환경개선을 지원하는 정책에서도 장애 여부에 따른 주거환경 기

준들이 구체적으로 마련될 필요가 있다. 

둘째, 중고령 장애인과 비장애인 집단을 대상으로 한 주거와 건강의 관계에서 자존감이 중요한 과정요

인으로 설명될 수 있음을 실증적으로 분석한 결과는 본 연구의 이론적 기여이다. 집이라는 공간은 누구에

게나 중요하지만, 특히 중고령자에게 있어서 집은 지금까지 살아온 삶에 대한 정체성이 담겨있는 공간으

로 인식될 수 있다. 자신에 대한 인지적 정서적 태도인 자존감은 심리적 중심성의 소재, 사회적 비교, 자

신의 삶에 대한 평가 및 타인과 주위환경으로부터 반영된 자신의 모습 등을 통해 형성된다(Rosengerg, 

1979). 우리 사회에서 집이 개인에게 주는 중요성은 상당하며, 주거의 소유와 주거환경의 적절성 여부가 

자신의 정체성과 자존감을 형성하는 요인이 될 수 있음을 본 연구에서 실증적으로 확인할 수 있었다. 그

동안 주거환경과 건강의 관계를 살펴본 많은 연구는 주거환경의 직접적인 영향을 주요 관심으로 다루었으

나 주거환경이 개인의 자존감을 통해 간접적으로 건강에 영향을 줄 수 있음을 보여준 연구는 많지 않았

다. Mantruck(2012)은 주거환경과 정신건강의 관계를 설명할 수 있는 ‘블랙박스(black box)’가 존재할 수 

있다고 언급하며, 자아 통제감과 자존감을 그 대상으로 설명하였다. 본 연구에서는 주거환경은 자존감을 

매개로 중고령자의 신체적 건강상태 평가와 우울 수준에도 영향을 줄 수 있는 것으로 나타나 중고령 시기

에 자존감의 중요한 역할을 확인할 수 있었다. 이러한 결과는 주거환경의 개선과 주거비 과부담을 경감시

키는 정책들이 중고령자의 자존감 향상에 기여하면서 결과적으로 중고령자의 건강을 향상할 수 있다는 근

거가 될 수 있을 것이다. 나아가 중고령자를 대상으로 지나온 삶에 대한 조망과 통찰을 통해 주거환경뿐

만 아니라 자존감을 향상할 수 있는 접근들을 다양하게 시도할 필요가 있다. 자존감이 높은 노인은 자신

감 있는 모습과 힘든 상황에서도 긍정적 요소를 찾으려 하는 태도를 보인다는 연구(김태현한은주, 2004), 

자존감 향상을 위한 프로그램들의 효과를 메타 분석한 연구(김신향김형수, 2014)를 바탕으로 주거 빈곤에 

처한 중고령 장애인과 비장애인 대상으로 다양한 실천적 접근이 적용될 필요가 있다. 

셋째, 본 연구는 부적절한 주거환경과 주거비 과부담의 지속성이 건강에 주는 영향을 바탕으로 주거환

경개선 정책지원의 근거를 제공해 준다. 주거환경은 생애과정을 통해 누적적으로 경험되는 환경이므로 개
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인의 자존감과 건강에 상당한 영향을 미칠 수 있다. 지속성의 고리를 끊기 위해서는 주기적인 점검과 보

수를 위한 정책들이 지원될 필요가 있다. 다양한 주거 지원정책 중 공공임대주택이나 주거비지원 등의 서

비스에 비해 집의 수리 및 개선을 위한 관련 법안들은 상대적으로 활발하지 않다(황주희 외, 2020). 영구

임대주택이나 지원 주택 등의 물리적 공간과 경제적 지원 이후에도 지속해서 주거환경개선이 안정적으로 

지원될 수 있도록 관련 정책 마련이 필요하다. 특히 중고령 장애인 집단에서 필수설비나 구조성능문제가 

지속될 경우 자존감과 건강에 부정적 영향을 주는 것으로 확인된 결과를 바탕으로 장애의 영향을 최소화

할 수 있는 주거환경 기준을 구체적으로 마련할 필요가 있다. 이를 통해 지역사회 내에서 생활하는 중고

령자의 장애 여부에 따른 주거 격차를 좁히고 주거의 영향이 자존감과 건강에 긍정적으로 기여할 수 있는 

방향을 모색할 수 있을 것이다. 

본 연구가 지니는 몇 가지 한계는 다음과 같다. 첫째, 본 연구에서는 한국복지패널 7차연도부터 15차연

도까지 9개년도의 자료를 활용하였지만, 분석에서는 횡단 분석으로 제한된 한계가 있다. 즉 부적절한 주거

환경과 주거비 과부담 지속성에 대해서만 종단적인 영향력을 살펴보고자 하였다. 따라서 자존감과 건강에 

영향을 주는 통제요인들의 종단적 영향을 함께 살펴보지 못하였다. 둘째, 주거환경의 지속성 변수와 관련

하여 9년간의 기간에서 어느 시점의 지속성이 특히 영향을 주는지를 구체적으로 밝히지 못한 한계가 있

다. 셋째, 중고령의 장애인과 비장애인의 집단을 비교함에 있어 장애인 집단은 비장애인 집단에 비해 비교

적 동질한 집단으로 볼 수 있으나 비장애인 집단은 개인 간 상이성이 클 수 있다. 향후 연구에서는 장애

와 비장애의 비교 적확성을 위해 경향점수매칭 방법 등 비교 동질성을 확보한 연구방법 등을 시도해 볼 

필요가 있다. 그러나 몇 가지 한계에도 불구하고 본 연구는 주거환경의 지속성이 자존감과 건강으로 이어

지는 경로 분석에 더욱 초점을 두어, 주거환경의 지속성 영향과 자존감의 간접효과를 실증적으로 검증하

고 장애와 비장애 간의 차이를 좁히기 위한 정책적 실천적 제언을 마련한 점에서 의의가 있다. 
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노인의 삶의 만족도 변화와 우울 변화의 계에 한 연구 

 허만세 (계명대학교)

본 연구는 노인의 삶의 만족도 변화와 우울 변화가 어떻게 관계하고 있는지를 살펴보고자 하였다.  이

를 위하여 본 연구는 한국복지패널 2017년12차부터 2020년 15차까지 4년간 동안 조사자료의 60세 이상 노

인들(N=5727)을 대상으로 노인의 삶의 만족도 변화와 우울  변화의 관계를 Bivariate Latent Change Score 

Model을 사용하여 분석하였다. 연구의 주된 결과는 다음과 같다. 조사 기간 동안 노인의 삶의 만족도의 

변화 방향은 전반적으로 증가를 보이고 있지만 이전 연도의 삶의 만족도 수준이 높으면 다음 연도의 만족

도 수준의 증가가 낮아지는 패턴을 가지고 있으며, 이전 연도의 우울 수준이 높을수록 당해 연도의 삶의 

만족도 수준의 증가가 낮아지고 있었다. 이와는 달리 우울은 전반적인 수준에서 일정한 변화를 보여주고 

있지 않으며 단지 개인의 변동이 있을 뿐이고 삶의 만족도의 변화와도 유의한 관계를 보여주지 않았다. 

이러한 결과에 대한 함의를 본문에 논의하였다. 

주제어: 삶의 만족도; 우울; Bivariate Latent Change Score Model; 한국복지패널

I. 서론

현재 우리가 가장 주목할 만한 인구 변화 중 하나는 노인 인구 자체의 점진적인 인구 고령화 일 것이

며 거의 모든 국가에서 노인 세대는 젊은 세대 보다는 더 빠르게 성장하고 있다(Gwozdz & Sousa-Poza, 

2010). 특히 한국의 고령화속도는 OECD 37개국 중 가장 빠르다(OECD, 2021). 2020년 65세 이상 고령인구

는 한국 인구의 15.7%로, 향후에도 계속 증가하며 2025년에는 20.3%에 이르러 한국이 초고령사회로 진입

할 것으로 전망된다(통계청,2020). 노인 인구가 빠르게 증가로 인하여 노년기 삶의 만족도를 향상시키기에 

대한 관심이 개인적, 사회적으로 높아지며 삶의 만족도에 대해 체계적인 연구의 필요성이 강조되고 있다

(허원구, 2017). 높은 만족도를 가지고 있는 사람은 성공적인 노화가 이루어졌다고 볼 수 있기 때문이다(김

진훈, 2019a). 그러나 OECD 주요국을 비교하면 한국인의 삶의 만족도는 2017~2019년 평균 5.87점으로 같

은 기간 OECD 평균(6.71점)보다 0.8점 정도 낮게 나왔다고 보이 수 있고(OECD,2020) 중고령자의 삶의 만

족도는 젊은 층보다 더 낮다(박선애, 2019).   노년기는 인간의 발달단계 중 마지막 단계이고 취약한 단계

로서 사회적, 신체적 기능뿐만 아니라 만족도와 같은 정신건강에 있어서도 다양한 변화를 가져오게 된다

(Cavanaugh & Blanchard-Fields, 2010). 개인의 특성 차이로 인해 각 개인의 변화는 이질성을 보일 수 있

었지만 그 이질성은 연령에 따라 증가한다고 주장되어 왔다(Angela M. O'Rand, 1996; E. Anne Nelson & 

Dale Dannefer, 1992). 그 결과 노년기는 다른 연령층보다 만족도의 이질성이 더 분명해져 성공적 노화를 

달성하기 위한 중요한 문제로 대두되고 있다. 

오래전부터 외국에서는 노인의 삶의 만족도가 시간에 따른 변화를 논의하여 왔다. 미국사회조사
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(1972~2004년) 결과에 따르면 노인들은 조사에 참여한 28,000 명 연구대상 중 가장 만족한 집단이고 전체

적으로 나이가 10세 증가하면 만족도는 5%씩 증가하고 있음을 보여주고 있다. 또한 많은 연구에서 연령

과 삶의 만족도 사이에 U–형태를 보인다고 보고하고 있다(Easterlin, 2006; Frey & Stutzer, 2010). 이와는 

달리 국내의 노인의 삶의 만족도에 대한 연구는 대부분이 횡단적인 접근을 통한 연구들이며, 이러한 연구

들은 시간의 흐름에 따른 노인의 삶의 만족도의 변화 정도를 제시할 수 없다는 한계가 있었다(김진훈, 

2019a). 근자에 들어서는 몇몇 패널데이터가 구축됨에 따라 국내에서도 종단적인 연구들이 조금씩 시작되

어 진행되어 지금까지 11편의 연구를 찾아볼 수 있었다. 노인의 삶의 만족도의 중요성을 볼 때 여전히 더 

많은 연구결과들이 필요할 뿐 아니라 선행연구의 결과들이 일관된 연구결과를 보여주지 않고 있어서 후속

연구가 필요한 실정이다. 

다른 한편으로 노인의 삶의 만족도는 낮은 기분, 불안 및 기타 같은 우울 증상과 부정(-)적인 상관관계

를 보여주고 있다고 보고되고 있다(An, An, O'connor, & Wexler, 2008; Sivertsen, Bjørkløf, Engedal, 

Selbæk, & Helvik, 2015). 나아가 노인의 삶의 만족도와 우울에 대한 종단적인 연구도 국외에서 진행되었

는데, 노인의 삶의 만족도와 우울과의 관계를 보여주는 연구로서80세 이상 412명 노인을 6년 동안 추적 

관찰한 연구는 시간이 지남에 따라 우울 점수가 높을수록 삶의 만족도가 낮아진다고 보고하고 있다(Anne 

Ingeborg Berg et al., 2009). 그러나 국내에서 노인의 삶의 만족도와 우울과의 관계를 종단적으로 분석한 

논문을 찾아보기 어려웠다. 따라서 본 연구는 한국복지패널 데이터를 통해서 시간이 지남에 따라 노인의 

삶의 만족도의 변화가 우울의 변화와 어떻게 관련되는지를 분석하고자 하였다. 특히 조사 기간 동안 각각

의 조사 시점에서 노인의 삶의 만족도 변화에 우울이 어떻게 영향을 주는지를 살펴보고자 하였다. 

II. 이론  배경

1. 노인의 삶의 만족도

삶의 만족도는 하나의 단독적이고 최종적으로 더 중요한 개인 복지 기준으로 묘사된다(Felce & Perry, 

1995). 삶의 만족도는 사람의 삶에 대한 의식적 인지적 판단이며 판단 기준은 개인에 의해 결정된다(Pavot 

& Diener, 2009). Diener는 삶의 만족도가 주관적 웰빙(Well-being) 연구의 중요한 내용이며 주관적 웰빙

의 인지적 구성 요소라고 주장하였다. Chen은 삶의 만족은 삶에 대한 긍정적인 감정과 태도를 말한다(Y. 

Chen, Lehto, & Cai, 2013). 삶의 만족도는 크게 두 가지로 나눌 수 있는데, 일반적인 삶의 만족도는 개인

의 삶의 질에 대한 전반적인 평가이고, 특별한 삶의 만족은 가족 만족도, 직업 만족도, 지역 사회 만족도 

등 다양한 삶의 영역에 대한 구체적인 평가이다(Shin & Johnson, 1978). Huebner는 삶의 만족도를 측정할 

때 먼저 각 특정 분야의 구체적인 삶의 만족도를 계산한 다음 각 분야의 점수를 더하여 일반적인 삶의 만

족도를 구할 수 있다고 주장한다(Huebner, 1994). Diener(1984)는 단순히 플러스 방법은 사람들이 각 특수 

생활 세부에 부여하는 중요성의 차이를 무시한다고 생각하므로 응답자의 일반적인 삶의 만족도를 더할 때 

가중치(weight) 계산을 고려해야 한다고 말한다. 그렇지만 Andrew와 Robinson의 연구 결과에 따르면 단

순 더하기와 가중 플러스는 일반적인 삶의 만족도를 예측하는 데 동일한 효과가 있음을 보여준다.

삶의 만족도에 관한 연구는 주로 정신건강 연구, 삶의 질 연구, 노년학 연구의 세 가지 영역으로 나타

났다. 노년학에서 삶의 만족은 노인의 삶의 질을 평가하는 데 자주 사용되거나(Y. Chen et al., 2013) 주관

적인 행복감을 평가하고 개인의 성공적인 삶을 이해하는 데 자주 사용되는 개념이다.  노인의 삶의 만족
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도는 노인의 물질적, 정신적 상태를 더 잘 반영할 수 있으며, 기대했던 수준과 현재 달성한 목표 간의 차

이에 대한 판단 또는 복잡한 감정의 표현이라 할 수 있다(소광섭, 2007). 왜냐하면 일상 생활의 모든 측면

에 대한 노인의 삶의 만족도는 일상 생활의 능력과 태도를 보일 수 있으며, 삶의 만족도가 높은 노인은 

정서적으로 활동적이고 건강하며 사망 위험이 낮기 때문이다(X. Bai, Yang, &Knapp, 2018; Jingyue & 

Shicun, 2021; Kimm, Sull, Gombojav, Yi, & Ohrr, 2012; Koivumaa-Honkanen et al., 2000). 실제로 많은 

연구에서 삶의 만족을 성공적인 노화하고 노인 생활을 잘 적응의 중요한 요소인 일반적인 삶의 질에 대한 

주관적인 평가로 간주했다고 한다(Meggiolaro & Ongaro, 2014).  선행연구를 한마디로 정리하면 노인의 

삶의 만족도는 삶의 모든 영역에서 노인의 전반적인 상황에 대한 주관적인 평가이여, 이는 노인의 삶의 

질과 그들의 능력과 태도를 반영할 수 있다.

2. 노인의 삶의 만족도 변화

인생 발달 관점(Life-course perspective)에서 삶의 만족도에 대한 연구는 개인적 및 사회적 수준에서 시

간의 지남에 따라 변화 요인을 측정해야 한다(Elder & Johnson, 2018). 생애주기이론은 사람이 태어나서 

죽을 때까지 각 단계에서 변화하는 특성을 설명할 수 있으나, 짧은 조사 기간 4년에 삶의 만족도 변화궤

적은 개인 차이(Individual Differences)를 반영하므로, 생애주기이론은 왜 노인의 삶의 만족도가 단기간 

안에 변화하는지 설명할 수 없다. 

앞서 언급한 바와 같이 노인의 삶의 만족도는 삶의 모든 영역에서 노인의 전반적인 상황에 대한 주관

적인 평가이다. 이 것은 본질적으로 복잡한 사람-환경 상호 작용이다(Kleinspehn-Ammerlahn, 

Kotter-Grühn, & Smith, 2008). 실제로 삶의 만족도는 개인의 열망에 영향을 받으며, 이는 차례로 환경의 

변화에 따라 조정되는 개인의 선호와 가치에 따라 달라진다(Meggiolaro & Ongaro, 2014). 그래서 현재 그 

순간에 일어나는 사건에 대해 노인마다 수용하는 수준도 다르며, 느끼는 삶의 만족도도 차이가 있다. 

시간이 지남에 따라 노인의 삶의 만족도에 긍정적인 영향(F. Chen & Short, 2008; Chou & Chi, 1999; 

Luo & Li, 2011; Viguer, Satorres, Fortuna, & Meléndez, 2017)을 주거나  영향이  없거나 부정적(Baird, 

Lucas, & Donnellan, 2010; Anne Ingeborg Berg, Hoffman, Hassing, McClearn, & Johansson, 2009; C. 

Chen, 2001; Gerstorf, Ram, Estabrook, et al., 2008; Gerstorf, Ram, Röcke, Lindenberger, & Smith, 2008; 

Schilling, 2005)인 영향을 미친다는 다양한 연구결과를 보여주고 있다. 영국 BHPS(1991-2004)의 데이터를 

기반으로 한 연구에 따르면 16-64세 인구의 삶의 만족도는 U-형태이라는 것을 나타났고(Clark & Oswald, 

2006) 최근에 미국의 한 연구에 따르면 145개국 표본을 대상으로 한 연구에서 삶의 만족도와 연령의 관계

는 U-형태라고 보고했다(Blanchflower, 2021). 또한 70세 이상 노인들을 대상으로 한 종단연구는 시간에 

경과함에 따라 노인들은 삶의 만족도가 높아졌다고 보고하고 있다(Chou & Chi, 1999). 뿐 만 아니라 2002

년, 2005년, 2008년 중국 고령자 건강 및 장수 조사 데이터(CLHLS)를 사용한 연구에 의하면 65세 이상 노

인들은 한 해 지날 때마다 삶의 만족도가 증가할 가능성이 1%에서 1.3%로 증가한다고 밝혔다. 그러나 일

반적으로 노년기가 인생의 종점에 가까워지기 때문에 질병 고통, 수입 감소, 사회적 접촉 감소 등과 같은 

스트레스가 많은 사건을 경험하고(Baltes & Mayer, 2001), 따라서 노인의 삶의 만족도는 젊은이들 보다 더 

낮은 것으로 보고되고 있다(Zaninotto, Falaschetti, & Sacker, 2009). 또한 기존 연구에 따르면 많은 연구에

서 노인의 삶의 만족도는 시간이 흐르면서 나이가 들수록 감소하는 경향이 있다고 주장한다(Baird et al., 

2010). 예를 들면 4년간의 중단 연구를 바탕으로 65세 이상 노인의 삶의 만족도는 감소하여(C. Chen, 
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2001), Campbell 등은 노인의 삶의 만족도가 70세 이후에 약간 감소하기 시작한다고 보고하고 있다. 영국

(British)과 독일(German)의 패널 데이터를 기반으로 한 비교 연구에 따르면 두 국가의 노인 삶의 만족도

는 조금 다르지만 70세 이상 노인 삶의 만족도가 급격히 떨어지는 것으로 나타났다(Baird et al., 2010). 이

상에서 살펴본 바와 같이, 시간이 경과함에 따라 노인 삶의 만족도의 변화에 대한 연구들 사이에 상반된 

결과들이 제시되어 왔다.  이에 대한 후속연구가 필요한 실정이다. 

국내에서 진행된 노인 삶의 만족도 변화에 대한 종단연구를 정리하여 (<표 1>에 제시하였다. <표 1>에 

나타난 바와 같이, 노인 삶의 만족도 변화궤적에 대한 종단연구는 지금 (2021년) 까지 11편의 연구가 진행

되어 있고, 이용된 패널데이터는 한국노동패널조사, 전국노인생활실태 및 복지욕구조사, 국민노후보장패널

조사, 그리고 한국고령화연구패널 있지만 그 중에 한국복지패널데이터를 사용한 노인 삶의 만족도 변화에 

대한 종단연구는 한 편도 없다. 게다가 정리했던 11편 연구 중 4편은(김진훈, 2019b; 임정기 & 홍은진, 

2011; 정순둘 & 이선희, 2011; 허원구, 2017) 감소한다고 보고되어 있고 6편은(김교성 & 유재남, 2012; 김

진원 & 이금룡, 2020; 염지혜, 2016; 유재남, 2015; 임정기 & 홍은진, 2011; 조원희 & 한창근, 2019) 증가하

는 것으로 확인했다고 한다. 그리고 한 편 연구에서는 노인의 삶의 만족도는 시간이 경과에 따라 전반적

으로 성장하지만 성장세가 시간이 흐름에 따라 다소 둔화되는 볼록 포물선의 형태로 성장함을 알 수 있었

다고 보고되어 있다(박순미 et al., 2009). 한국에서 노인 삶의 만족도의 변화궤적에 대한 연구는 시간에 따

라 대부분 증가하는 것으로 나타나며, 국외의 다양한 연구에 비해 결과는 일치하지 않는다. 따라서 한국에

서 시간이 지남에 따라 노인의 삶의 만족도의 변화하는지를 다시 검증할 필요가 있다.

<표1> 노인 삶의 만족도의 종단  변화 연구

3. 노인 우울의 종단  변화

 국내에서 진행된 노인 우울의 변화에 대한 종단연구를 정리하여 <표2>제시하였다. <표2>에 제시 된 

저자(년도) 자료출처 연구대상 척도 연구방법 변화

박순미 손지아

배성우 2009

한국노동패널조사

(2-9차)
65세 이상 단일항목 잠재성장곡선모형

성장하다가 다소 

둔화되는 볼록 

포물선 

정순둘 

이선희

2011

전국노인생활실태 및 

복지욕구조사

(1994,2004, 2008년)

65세 이상 단일항목 다중회귀분석 감소

임정기 홍은진

2011

국민노후보장패널조사

(2005, 2007, 2009년)
65세 이상 단일항목 잠재성장모형 감소

김교성 유재남

2012

국민노후보장패널조사

(1-3차)

55세 이상
단일항목 잠재성장모형 증가

임정기 2013
한국노후패널

(1-3차)
65세 이상 단일항목

잠재성장모델과 

다중집단분석
증가

유재남 2015
국민노후보장패널조사

(1-3차)
55세 이상 단일항목 잠재성장모형 증가

염지혜 2016
고령화연구패널조사 

(1-4차)
65세 이상 단일항목

다집단 

잠재성장모형
증가

허원구 2017
고령화연구패널조사 

(1-5차)
65세 이상 단일항목 잠재성장모델 감소

김진훈 2019
고령화연구패널조사

(2-4차)
65세 이상 단일항목 잠재성장모형 감소

조원희 한창근

2019

국민노후보장패널조사

(1-6차)
65세 이상 단일항목 잠재성장모형 증가

김진원 이금룡

2020

고령화연구패널조사

 (2- 6차)
60- 80세 다항목 잠재성장모형 증가
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것처럼 우울 증상 변화에 대한 종단연구는 2013년부터 현재까지 10편의 연구가 진행 되어 왔고, 사용된 

패널조사 자료는 한국복지패널(5편), 고령화연구패널조사(5편)이다. 연구기간 중 제일 긴 기간은 10년(1편)

이며 두 번째는 9년(1편), 세 번째로는 7년(1편), 네 번째로는 5년(1년), 다섯 번째로는 4년(3편), 마지막으

로 3년(3편)이다. 3~4년 기간이 가장 많은 것으로 나타났다. 연구대상은 60세 이상(2편), 65세 이상(5편), 

60세~74세(2편), 60세~79세(1편)이며, 척도는 CES-D11 문항(6편), CES-D 10문항(4편)이며 CES-D 11문항의 

척도는 신체적 저하(2문항), 우울정서(4문항), 긍정적 정서(2문항), 대인적 실패감(3문항)의 하위 요인으로 

구성되어 있다. 분석모형으로는 잠재성장모형이 가장 많았으며(4편), 다음으로는 자기회귀교차지연, GLS의 

고정효과모형, 시차효과모델, residyalized regression, 패널회귀분석, 이중변화형태모형으로 각 1편씩 분석

모형을 이용하였다. 이상의 연구들의 결과를 살펴보면 노인의 우울이 종단적으로 감소한다는 연구결과가 

7편이었으며, 노인의 우울이 증가한다는 연구가 3편이었다.

<표2> 노인 우울의 종단  변화 연구

 

  노인의 우울은 보편적인 정신건강 문제이며, 삶의 시간이 경과할수록 지인들의 죽음, 자녀와의 분리, 

경제적 어려움 등 다양한 문제로 우울감이 증가할 수 있다는 점을 고려할 때  선행연구들에서는 우울이 

감소한다는 결과가 상대적으로 더 많이 발표된 것은 주목할 만하다.  발표된 연구결과를 조금 자세히 살

펴보면 다음과 같다.  먼저 우울감이 증가하는 이민아(2014)의 연구를 살펴보면 배우자의 사별의 요인으로 

우울감이 증가하는 경우도 나타나고 있다. 배우자간의 관계만족도가 긍정적일수록 사별 후 우울의 수준이 

증가하는 모습이 보였다. 정규형(2017)의 연구를 살펴보면, 도시노인이 농촌노인보다 우울이 낮다는 것으

로 나타났고, 그 이유는 비동거자녀들이 농촌노인들에게 찾아가거나 연락하는 빈도가 도시노인보다 낮은 

것으로 나타나, 우울감이 더 높은 것으로 나타났다. 가족 뿐만 아니라 경제적으로 부터 오는 우울 변화도 

저자(년도) 자료출처 연구대상 척도 분석모형 우울도변화

김선숙, 최희철

(2013)

한국복지패널

(1~4차년도)

60세 이상 

79세 이하
CES-D 11문항

자기회귀 

교차지연
증가

김혜경,성준모

(2014)

한국복지패널

(1~4차년도)
65세 이상 CES-D 11문항

GLS의 고정효과 

모형
감소

전혜정, 김명용

(2014)

고령화연구

패널조사

(2008~2010년)

60세 이상 CES-D 10문항
시차효과

모델
감소

이민아

(2014)

고령화연구

패널조사

(2006~2008년)

60세 이상 CES-D 10문항
residualized 

regression
증가

이난희, 

방기현,송혜숙

(2017)

한국복지패널

(2006~2014년)
65세 이상 CES-D 11문항

잠재성장

모형
감소

정규형(2017)

고령화연구

패널조사

(2010~2014년)

65세 이상 CES-D 10문항
패널회귀

분석
감소

허원구(2017)
고령화연구패널

(2006~2012년)
65세 이상 CES-D 11문항

잠재성장

모형
증가

김수진(2019)
한국복지패널

(2014~2017년)

60세 이상 

74세 이하
CES-D 11문항

잠재성장

모형
감소

김진훈

(2019)

고령화연구

패널 조사

(3~6차)

65세 CES-D 10문항
잠재성장

모형
감소

김명일(2020)
한국복지패널

(2006~2015년)

65세 이상

74세 이하
CES-D 11문항

이중변화

형태모형
감소
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있는데 그 우울의 변화되는 요인들을 살펴보니, 전혜정, 김명용(2014)에서는 노년기 취업변인으로 노년기 

취업에 따른 우울 특성을 살펴보며 우울을 낮추는 효과는 있지만, 긍정적인 면모는 보이진 않는다고 한다. 

이 연구와 유사한, 허원구(2017) 연구에서는 사회활동참여가 줄어들면서 우울감이 증가한다고 연구되어 있

다. 이 두 연구를 보면, 취업과 사회활동참여에는 우울에 연관되어 있지만 전혜정, 김명용(2014)는 우울이 

감소되고 허원구(2017)은 증가하는 이유를 찾아보면 취업, 사회활동참여 여부에 따른 우울 감소 증가가 차

이 있는 것으로 확인된다. 또한 빈곤에 문제로 인해 우울을 느끼는 연구 김명일(2020)을 살펴보면 취업 사

회활동 참여 뿐 만 아니라 빈곤에 대한 우울이 감소되는 현상을 볼 수 있다. 

4. 삶의 만족도와 우울의 계

노인을 대상으로 한 연구에서 삶의 만족도는 낮은 기분, 불안 및 기타 같은 우울증상 간의 부정(-)적인 

상관관계를 보일 수 있다(An, An, O'connor, & Wexler, 2008; Sivertsen, Bjørkløf, Engedal, Selbæk, & 

Helvik, 2015). 노인의 삶의 만족도와 우울과의 관계를 보여주는 연구로서80세 이상 412명 노인을 6년 동

안 추적 관찰한 연구는 시간이 지남에 따라 우울 점수가 높을수록 삶의 만족도가 낮아진다고 보고했다

(Anne Ingeborg Berg et al., 2009). 그러나 국내에서 노인의 삶의 만족도와 우울과의 관계를 종단적으로 

분석한 논문을 찾아보기 어려웠다. 다만 노인의 삶의 만족도와 우울과의 관계에 대한 많은 횡단적 국내연

구들의 결과에서 이 두변수의 종단적 관계가 우리나라에서도 발견될 수 있음을 시사한다.

 노인의 삶의 만족도와 우울과의 관계에 대한 국내의 횡단적 연구결과들을 소개하면 다음과 같다. 박인

숙, 오경옥, 김종임(1989), 박재홍, 정지홍(2010), 노현종, 조태곤, 서봉언 등(2019), 오영경(2019), 이현지

(2020)의 연구에서 삶의 만족도가 높으면 우울이 낮아짐을 보고하고 있다.  이를 조금 자세히 살펴보면 먼

저 노현종, 조태곤, 서봉언 등(2019)은 노년기 부부의 경제활동이 활발하면, 삶의 만족도가 높으며, 우울감

이 낮고 상호의존모형형태가 나타났고, 오영경(2019)에서는 경제활동 하는 노인의 우울은 삶의 만족도에 

영향을 끼치며, 삶의 만족도가 높으면 일의 만족도도 증가하고 있다고 보고하고 있다. 박인숙, 오경옥, 김

종임(1989)에서는 노인의 사회적 지지가 높으면 우울이 낮으며, 우울이 낮으면 삶의 만족도가 높은 것으로 

확인되고 있다. 음주의 매개효과를 연구한 박재홍, 정지홍(2010)에서는 독거노인의 문제음주가 우울에 영

향이 미치며 우울이 높을수록 삶의 만족도가 낮은 것으로 보고하고 있다. 초고령 대상으로 한 이현지

(2020)는 초고령 노인들의 주관적 만족도는 연령증가와 함께 함께 저하되고, 삶의 만족도와 우울은 밀접한 

연관이 있다고 보고하고 있다. 이러한 결과들은 노인의 삶의 만족도와 우울은 분명히 관련있음을 증거하

고 있지만 그 종단적 관계에 대한 말하지 못하는 한계가 있기에 두 변인의 종단적 관계에 대한 경험적 연

구가 필요한 실정이다. 

5. 두 변인의 종단  변화 계 모형: Bivariate Latent Change Score Model

 노인의 삶의 만족도 변화와 우울의 변화의 관계를 알아보고자 한 본 연구에서는 Bivariate Latent 

Change Score Model을 사용한다(McArdle & Hamagami, 2004). 두 변인의 종단적 변화를 함께 분석하는 

방법으로 가장 널리 사용되는 방법은 Bivariate Latent Growth Model과 Cross Lagged Regression Model
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을 들 수 있는데, Bivariate Latent Change Score model은 이 두 모형의 특징을 모두 담고 있으며 동시에 

시간에 따라 변화하는 두 변인의 역동적 변화 가설(dynamic change hypothesis)을 분석할 수 있는 장점이 

있다(Ferrer & McArdle, 2003; McArdle & Hamagami, 2004). McArdle에 의하여 개발된 Bivariate Latent 

Change Score Model은 <그림 1>에 제시한 분석모형으로서 기본적으로 두 변인에 대해 각각의 Latent 

Change Score Model를 설정하고 이 두 모형을 결합하여 두 변인이 상호영향력을 함께 분석하고자 하는 

모형이다. 

  〔그림 1〕Bivariate Latent Change Score Model

Latent Change Score Model은 기본적으로 한 변인의 종단적 변화를 잠재변화점수(Latent Change 

Score: <그림 1>에서 잠재변수 Ⲇy 또는 Ⲇx)를 통하여 수량화하고 그 수량화된 잠재변화점수를 기반으로 

기존의 Latent Growth Model과 같이 변화량과 변화 초기치를 요인분석의 구조모형으로 추정해 내는 분

석모형이다. 이러한 Latent Change Score Model을 확장시킨 Bivariate Latent Change Score Model은 두 

개의 변인에 대한 변화 관계를 연관시켜서 분석하고자 할 때 사용하는 것으로, 두 변인에 대해 각각의 

Latent Change Score Model에 시간에 따라 반복측정되는 두 변인의 교차지연 효과를 포함시킴으로써 두 

변인의 역동적 변화(dynamic change)를 분석할 수 있다. 

  Bivariate Latent Change Score Model의 장점을 부연하면 <그림 2>와 같은 개념화 할 수 있다. 이를 

구체적으로 설명하면 반복 측정되는 한 변인의 변화는 성숙효과(maturation effect), 비례효과(proportional 

effect) 그리고 커플링효과(coupling effect)로 분해할 수 있다는 의미이며, 특히 커플링효과는 한 변인의 자

체 변화 양태(kinematics)를 나타내는 성숙효과 및 비례효과와는 달리 한 변인의 변화에 미치는 외부 변인

의 영향력(kinetics)을 모델링할 수 있게 해주는 우수한 장점이 있다. 다시 말해, 커플링 효과는 종단자료

상의 각 측정시점에서 한 변인의 현 시점의 수준에 다른 변인의 이전 시점의 수준이 영향을 미치는지를 

체계적으로 살펴볼 수 있기에 두 변인간의 역동적 변화 관계를 보다 구체적으로 분석할 수 있게 해 준다.  
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〔그림 2〕 Bivariate Latent Change Score Model의 수식과 그 개념  도식

III. 연구방법

1. 연구 상 

본 연구는 한국복지패널(Korea Welfare Panel Study: KOWEPS)의 12, 13, 14, 15차년도 (2017-2020년) 

데이터를 사용하였다. 패널 데이터는 동일 연구대상에게 일정 기간을 두고 같은 문항을 반복적으로 측정

한 자료로 구성되기 때문에 종단접근에 적합하다고 볼 수 있다. 한국복지패널은 서울을 포함한 7개 광역

시와 제주도를 포함한 9개 도에 거주하는 2006년에 7,072가구의 가구원 14,469명이 참석한 전국적인 대표

성을 지닌 종단적 조사이다. 12차년도(2017) 조사는17개 시·도, 209개 시·군·구에 거주하고 있어 거의 전국

적으로 분포하고 있음을 확인할 수 있다. 2017년 발생한 추가 분 가구를 포함한 683가구, 신규 패널 가구

인 1,534가구 중에서 조사가 완료된 1,500가구까지 총 6,581가구에 대한 조사를 완료하였고 조사 대상이었

던 6,879가구 중에서 6,581가구가 조사 완료(95.67%) 가구이다. 현재 복지패널은 2020년에15차까지의 종단

데이터를 구축하였다. 본 연구에서는 지금까지 조사가 완료되어 종단적 데이터로 완성된 한국복지패널의 

2017년에12차, 2018년에13차, 2019년에14차, 2020년에15차의 데이터를 사용하며, 노인의 삶의 만족도의 종

단적 변화를 살펴보고, 삶의 만족도의 궤적을 예측하는 초기 변수를 고려하기 위해서 2017년인 12차년도 

기준으로 연령이 만 60세 이상이며 주요변수 삶의 만족도의 응답한 노인들은 5,727명을 대상으로 분석하

였다.

2. 측정도구

(1) 삶의 만족도

노인의 삶의 만족도는 삶의 모든 영역에서 노인의 전반적인 상황에 대한 주관적인 평가이다. 본 연구에

서는 노인의 삶의 만족도 변화궤적을 알아보기 위한 종속변수는 노인의 삶의 만족도이다. 신뢰도와 타당

도를 파악하기 위해서 Satisfaction With Life Scale: SWLS(Diener, Emmons, Larsen, & Griffin, 1985)으로 
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노인의 삶의 만족도 변수를 측정되어 있으며, SWLS는 개인의 삶의 만족도에 대한 전반적인 판단을 평가

하기 위해 고안되었으며, 이론적으로는 삶의 상황과 자신의 기준을 비교하는 데 의존할 것으로 예측된다

(Pavot & Diener, 2009). 본 연구는 복지패널에서 있는 7개(응답자는 건강, 가족의 수입, 주거 환경, 가족 

관계, 직업, 사회적 친분관계, 여가생활 및 전반적 생활에 대한 얼마나 만족하는가?) 항목을 척도로서 각 

문항은 리커트 척도(Likert Scale) (1-매우 불만족; 2-대체로 불만족; 3-그저 그렇다; 4-대체로 만족; 5-매우 

만족)를 통해 7개 항목의 점수를 더한 총점(최소=8; 최대=40)을 사용한다. 점수가 높을 수록 노인의 삶의 

만족도가 많다는 것을 의미한다. 각 연도별 노인의 삶의 만족도의 신뢰도는 Cronbach’s alpha를 사용하여 

12차년도(0.826), 13차년도(0.816), 14차년도(0.820), 15차년도(0.801)으로 나타난 노인의 삶의 만족도 척도의 

신뢰도가 높다고 판단된다. 

(2) 우울 

우울증상은 복지패널에서 있는 CES-D 11 문항을 구성되어여, 각 문항은 리커트척도를 통해 측정하였다. 

변수 값을 0점에서 3점으로 코딩변경하고, 이 중 두 가지 긍정적인 문항을 대한 역코딩하여, 본 연구는 각 

문항의 점수를 합하여, 점수를 높을수록 우울 증상은 심각하다는 것을 의미한다. 우울 척도의 Cronbach’s 

alpha는 0.89으로 드러나 척도 신뢰도가 적당한 것으로 판단한다. 복지패널에서 가족관계평가를 묻는 “가

족생활 및 배우자와의 관계 및 자녀와의 관계 및 자녀들의 형제자매 관계에 대해 얼마나 만족하는가?” 4

개 항목 변수로서 측정하며, 변수값은 1부터 5까지 리코딩  Likert 척도를 사용하였다. 점수가 높을수록 

좋은 가족관게를 가지고 있는 것으로 나타났다.  본 연구의 2017년도 12차 자료에서는 가족과계평가 척도

의 Cronbach’s alpha는 0.80으로 나타났다.

3. 자료분석 방법

본 논문의 연구목적인 노인의 삶의 만족도 변화와 우울 변화의 관계를 알아보기 위해 Bivariate Latent 

Change Score Model을 사용하였다(McArdle & Hamagami, 2004). 기술통계 분석에는 SPSS Statistics 25를 

사용하였고, Bivariate Latent Change Score Model 붙석은 AMOS 23을 사용하였다. 모형적합도를 판단하

기 위하여 CFI (Comparative Fit Index), TLI (Tucker Lewis coefficient), RMSEA (Root Mean Square 

Error of Approximation) 지수를 활용하여 평가하였다. 

제4  결과분석

1. 연구 상자의 일반  특성  주요변수의 기술 분석

2017년 12차(baseline) 데이터를 기준으로 <표3>는 전체 연구대상자의 기본적 특성을 보여주고 있으며, 

5727명의 연구대상자 중 평균 연령은 74세였고 여자 노인 (61.60%)였다. 현재 배우자가 있는 사람 61.30%

이고, 종교 있는 사람 57.00%이고, 저소득가구의 노인은 55.30%으로 나타났다. 노인들의 교육수준은 초등

학교 2263명(39.50%), 중학교 1093명(19.1%), 고등학교 1013명(17.7%), 무학 973명(17%), 전문대학 64명

(1.1%), 대학교 264명(4.6%), 대학원 57명(1.0%) 순이었다.
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<표 3> 연구 상자의일반  특성(복지패  12차년도 기 ) (N=5,727)

삶의 만족도 점수와 우울 점수에 대한 각 측정시점에서의 평균과 표준편차가 <표4>에 제시되어 있다. 

삶의 만족도의 평균점수는 기준시점인 12년차 자료에서 26.83에서 그 다음연도에는 27.05로 약간의 증가를 

보인 후 유사한 수준을 유지하고 있음을 보여주었다. 우울의 평균점수는 12년차 자료에서 19.67 그 다음 

연도는 19.65로 유사한 수준을 보여주었고, 14년차에 19.87, 15년차에 19.95로 기준년도에 비교할 때 별 차

이가 없는 것으로 나타나고 있다. 

<표 4> 삶의 만족도와 우울 수의 연차별 평균

2. 연구의 주요결과

  본 연구의 주된 관심인 삶의 만족도 변화와 우울 변화의 관계에 대한 분석결과가 <그림 3>과 <표 5>

에 제시되어 있다. 먼저 모형 적합도를 살펴보면 세 개의 모형적합도 지수 모두가 그 임계치를 만족하여

(RMSEA = .04; CFI = .98: TLI = .98 ) 모형이 자료에 잘 부합하고 있음을 알 수 있다. 세부적인 결과를 

살펴보면 먼저 삶의 만족도 변화의 초기치 평균(그림에서 잠재변수 x_0의 Initial Mean   = 26,90)과 기

울기 평균(그림에서 잠재변수 x_s의 Mean Slope   = 28.81)이 모두 유의하였고 각각의 변량(Initial 

구분 변수명 영역 빈도(명) 비율(%)

인구

사회

학적

요인

연령

(M=74)

60-70세 1990 34.7

71-80세 2382 41.6

80세 이상 1355 23.7

성별
남자 2197 38.4

여자 3530 61.6

교육수준

무학 973 17

초등학교 2263 39.5

중학교 1093 19.1

고등학교 1013 17.7

전문대학 64 1.1

대학교 264 4.6

대학원 57 1.0

배우자유무
있음 3511 61.3

없음 2216 38.7

종교
있음 3264 57

없음 2463 43

가구형태
일반가구 2558 44.7

저소득가구 3168 55.3

삶의 만족도 우울 

평균(표준편차) 평균(표준편차)

12년차 26.87(3.96) 19.67(3.34)

13년차 27.05(3.75) 19.65(3.21)

14년차 26.93(3.75) 19.87(3.29)

15년차 26.89(3.41) 19.95(3.11)
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Deviation   = 9.13; Slope Deviation  = 1.59)들 역시 유의하였다. 이는 삶의 만족도가 시간에 평균적

으로 증가하고 있으며 개인들 간의 삶의 만족도 변화 양태가 차이가 있음을 의미한다. 이와는 달리 우울

의 초기치 평균(그림에서 잠재변수y_0의 Initial Mean   =19.63)은 유의하였지만 그 기울기 평균(그림에

서 잠재변수 y_s의 Mean Slope   = -9.12)은 유의하지 않았으며 트렌드레벨 수준의 통계적 유의성을 보

였다. 우울의 초기치 평균과 기울기 평균의 변량(Initial Deviation   = 5.47; Slope Deviation  = .53)은 

모두 유의하였다. 이러한 결과는 노인의 우울 변화는 개인차이가 있으며 이러한 변동으로 평균적인 변화

량은 현저하게 드러나지 않음을 의미한다. 삶의 만족도와 우울 모두 그 변화궤적의 초기치와 기울기 사이

의 상관관계는 유의하지 않았으며, 삶의 만족도 초기치와 우울의 초기치는 유의한 부적 상관(Correlation 

  = -.69)을 보여주고 있었다. 이러한 결과는 삶의 만족도와 우울이 전반적으로 상관성이 있음을 의미한

다. 연구의 주된 관심인 삶의 만족도와 우울의 변화 관계에 대한 분석결과를 살펴보면,  먼저 삶의 만족도 

수준은 이전 연도(이전 측정시점)에 의하여 유의한 부적 영향력(proportion   = -.62)을 받으면서 동시에 

이전 연도의 우울 수준에 의해 유의한 부적 영향력(Couping  = -.61)을 받고 있는 것으로 나타났다. 이

와는 달리 우울 수준의 변화는 이전 시점의 우울 수준에 유의한 영향력을 받지 않고 있었으며 이전 시점

의 삶의 만족도 수준에도 유의한 영향력을 받고 있지 않았다. 

  〔그림 3〕 삶의 만족도 변화와 우울 변화의 Bivariate Latent Change Score Model 
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 <표 5> 삶의 만족도 변화와 우울 변화의 Bivariate Latent Change Score Model 분석 결과

이상의 분석 결과를 종합하면 다음과 같은 결론을 내릴 수 있다.  노인의 삶의 만족도는 일정정도 평균

적으로 증가를 하는 경향이 있으며 이러한 증가 경향에 우울은 지속적으로 부적인 영향력을 미치고 있다. 

이를 조금 자세히 설명하면 조사 기간 동안 노인의 삶의 만족도의 변화 방향은 전반적으로 증가를 보이고 

있지만 이전 연도의 삶의 만족도 수준이 높으면 다음 연도의 만족도 수준의 증가가 낮아지는 패턴을 가지

고 있으며, 더욱 중요한 것은 이전 연도의 우울 수준이 높을수록 당해 연도의 삶의 만족도 수준은 낮아지

고 있었다. 이와는 대조적으로 우울은 전반적인 수준에서 일정한 방향의 변화를 보여주고 있지 않으며 단

지 개인의 변동이 있을 뿐이고 삶의 만족도의 변화와도 유의한 관계를 보여주지 않고 있었다. 

제5  논의

본 논문은 노인의 삶의 만족도 변화와 우울 변화가 어떻게 연관이 있는지를 분석하였다.  주요 분석결

과를 논의하면 다음과 같다. 첫째, 노인의 삶의 만족도는 조사시간동안 증가하는 경향을 보여주었지만 우

울은 일정한 변화 경향성을 보여주지 않았다. 흥미로운 점은 노인의 삶의 만족도 변화와 우울 변화 모두

에서 개인 간의 차이가 뚜렷하다는 점이다. 특히 우울 변화 기울기의 평균은 통계적으로 유의하지 않았지

만 그 분산은 통계적으로 유의하다는 결과는 우울 변화에 이질성이 매우 크다는 의미이며 이러한 결과는 

연구대상의 이질성을 통제한다면 통계적으로 유의한 우울 변화의 기울기를 볼 수 있을 수 있다는 것을 의

미한다. 이러한 이질성은 노인 연구에서 잘 알려진 사실이며(Angela M. O'Rand, 1996; E. Anne Nelson 

Parameter & Fit

indices

삶의 만족도(x) 우울(y) 

계수
표준화

계수
s.e. t 계수

표준화

계수
s.e. t 

Loading    1 - - - 1 - - -

proportion  -.62 -1.84 .10 -6.13*** .19 .78 .14 .18

Couping  -.61 -1.39 .13 -4.63*** .19 1.03 .11 1.71

Initial Mean  26.90  .05 523.63*** 19.63 .04 477.17***

Mean Slope  28.81 4.94  5.83*** -9.12 5.56 -1.64 

Initial Deviation  9.13  .30 30.27***  5.47 .19 27.48***

Slope Deviation 1.59  .42  3.75***  .53 0.2 2.66**

Correlation  .26  .53 1.83 -.50 .47 -1.81

Correlation 
            
            
            

-.69

-75

-.05

.33

.19

.29

.62

.42

-25.10***

-2.35*

-.19

2.26*

좌동 

Parameters 21

Degrees Freedom 23

RMSEA .04

CFI .98

TLI .98
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& Dale Dannefer, 1992), 삶의 만족도와 우울에 대한 종단적 변화의 연구들이 일치되지 않는 결과들의 발

표되는 한 원인일 수 있다. 이러한 논의가 함의 하는 것은 노인들에 대한 사회정책 및 서비스 개발에 있

어서 노인집단의 이질성이 고려되어야 함을 시사한다. 

둘째, 노인의 삶의 만족도의 변화가 조사기간 동안 전반적으로 증가하는 경향을 가지고 있지만 이전 시

점의 삶의 만족도 수준이 높을수록 다음시점의 삶의 만족도 수준이 낮아진다는 분석 결과는 기존의 국내 

연구에서 드러내지 못하는 새로운 연구 성과이다. 이러한 새로운 연구 결과가 의미하는 바는 연구기간 동

안 연구대상자들의 삶의 환경속에서 삶의 만족도는 전반적으로 상향되었다는 것을 의미하며 동시에 그러

한 삶의 만족도의 증가 경향 속에서 개인이 인식하는 삶의 만족도는 이전시점에 삶의 만족도 수준이 높을

수록 현 시점에서 일정정도 감소하고 있음을 의미한다. 이러한 연구 결과는 Latent Change Score Model

이 주는 장점으로서 삶의 만족도 변화가 내포하는 역동성을 의미하며, 노인의 삶의 만족도를 위한 사회정

책 및 서비스에 이러한 역동성을 반영할 필요가 있음을 시사한다. 

마지막으로 노인의 삶의 만족도 변화에서 이전 시점의 우울 수준이 다음 시점의 삶의 만족도 수준에 

유의한 부적인 영향을 지속적으로 주고 있었다. 이 결과는 기존의 국내 연구에서 보여주지 못한 연구 성

과로서 Latent Change Score Model의 분석이 주는 장점이다. 이를 부연하면 노인의 삶의 만족도 변화는 

조사기간 동안 전반적으로 증가 경향이 있는데, 우울은 그러한 삶의 만족도 증가를 지속적으로 방해하고 

있음을 의미하며, 현재 시점에서 우울이 높은 사람일수록 다음 시점에서 삶의 만족도 향상이 더 적어짐을 

의미한다. 이러한 결과는 Latent Change Score Model 커플링 효과에 대한 해석으로서 본 연구의 결과에

서는 우울이 어떻게 삶의 만족도 변화에 영향을 주는지를 잘 보여주고 있는 것이다. 또한 이전 시점의 우

울 수준이 다음 시점의 삶의 만족도 수준에 지속적으로 부적인 영향을 주지만 그 반대인 이전 시점의 삶

의 만족도가 다음 시점의 우울 수준을 유의한 영향력이 없다는 결과까지를 종합 하면 우울은 삶의 만족도 

변화에 선행 요인임을 근거할 수 있는 연구 결과이다. 따라서 노인의 삶의 만족도 향상을 위한 사회정책 

및 서비스에서 우울 문제를 반드시 함께 고려해야 할 것이다. 

본 연구는 노인의 삶의 만족도와 우울의 종단적 관계에 대한 새로운 분석 결과를 보여주고 있지만 다

음과 같은 연구한계가 있다. 먼저 노인의 삶의 만족도는 연령대별 차이가 있을 수도 있는데(Luo & Li, 

2011),  본 연구에서 60세 이상 노인의 삶의 만족도 변화만을 검증하였으며, 노년층 안에서의 연령대에 따

른 삶의 만족도 변화의 차이를 고려하지 못했다. 후속 연구는 노년층에서 연령대에 따른 다집단 종단연구 

분석을 통해서 삶의 만족도 연령대별 차이를 탐색할 필요가 있다. 또한 삶의 만족도는 역동적이고 우울 

이외의 여러 심리적 요인 및 사회적 요인과도 관련성이 있는데 본 연구는 그러한 변인들을 고려하지 못하

였다. 이에 대한 후속 연구를 기대한다. 
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본 연구의 목적은 2015년 1월 1일 시행된 담배소비세 인상이 흡연량 감소에 미친 장기적, 단기적 영향

을 분석하는 것이다. 또한, 소득구간을 3분위로 구분하여 흡연량의 장단기적 효과의 추정량을 기반으로 담

배소비세의 역진성이 실재하는가를 확인하고자 했다. 본 연구는 담배소비세의 효과를 추정하기 위해 단절

적 시계열 설계를 적용한 통합최소제곱모형, 일원확률효과모형, 일원고정효과모형을 사용했고, F-검정과 

Hausman 검정을 거쳐 일원고정효과모형을 본 연구의 분석모형으로 채택했다. 일원고정효과모형으로 담배

소비세의 효과를 추정한 결과 전체표본은 -3.84 개비, 저소득 -4.08 개비, 중소득 -4.73 개비, 고소득 -2.57 

개비의 단기적 효과가 통계적으로 유의미한 것으로 나타났으며, 장기적인 효과는 전체표본, 저소득, 중소

득이 각각 -0.23 개비, -0.31개비, -0.44개비였고, 고소득은 통계적으로 유의미하지 않았다. 담배소비세의 장

기적 효과는 음의 값을 가졌지만, 단절적 시계열 설계를 통해 추정한 정책 전후 기울기를 기반으로 소비

세 인상을 하지 않았을 때의 대응사실(counterfactual)과 비교했을 때 담배소비세 인상에 따른 장기적 효과

는 2029년부로 사라지는 것을 확인할 수 있었다. 또한, 추정량을 활용하여 소득구간 별 가격탄력성 및 담

배지출 비중의 변화를 분석한 결과 저소득의 가격탄력성이 다른 소득구간에 비해 탄력적이지만, 담배지출

의 비중은 오히려 증가한 것을 통해 담배소비세의 역진성이 존재하는 것을 확인할 수 있었다. 2015년 담

배소비세 인상은 장단기적으로 흡연량 감소효과를 갖고 있지만, 80% 가격인상과 같은 지나친 가격정책은 

저소득의 부담을 가중할 수 있다. 담배소비세의 장기적 효과 크기가 작고 담배소비세의 역진성이 존재하

는 만큼 비교적 저소득에게 부담이 적은 물가연동제를 비롯하여 다양한 비가격정책과의 정책도구 조합이 

이루어져야 할 것이다. 

Keyword: 정책도구 조합, 담배소비세, 단절적 시계열 설계, 고정효과모형, 장기적 효과

제1  서론

 담배는 기호품의 하나로 유사하게 구매할 수 있는 술이나 커피 등 소비재에 해당한다. 기본적으로 성

인들은 본인들의 기호에 따라 담배를 구매하여 흡연할 수 있으며, 이는 법적으로 보장된 권리이다. 그런데 

담배를 구매하여 흡연하게 되면 일반적으로 흡연하는 개인의 건강에 악영향을 미칠 수 있음은 이미 널리 

받아들여지는 사실이며 이는 사실 흡연을 하는 개인의 책임이라고 생각할 수 있다. 그런데, 다른 소비재 

혹은 기호품과는 달리 담배를 소비하는 흡연의 경우 개인의 건강에의 악영향에 더하여 간접흡연을 통하여 

주변 사람들에게 부정적인 영향을 끼칠 수 있다. 이러한 간접흡연으로 인한 주변 비흡연자의 피해를 최소

화하기 위하여 금연구역을 지정하여 개인의 흡연권에 대한 제한조치를 취할 수 있는 정당성이 국가에게 

부여된다고 할 수 있다.
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 한편, 개인의 흡연기간이 지속됨에 따라 개인의 건강에는 지속적인 악영향이 계속되며, 이는 의학적으

로 잘 알려진 바에 따르면 다양한 암과 만성질환을 유발하는 주된 원인으로 지목되고 있다. 이 또한 개인

이 자유롭게 흡연한 개인의 책임으로 생각할 수 있으나 이러한 개인의 생존을 건강보험 등의 여러 복지제

도를 통하여 보장해야하는 정부의 입장에서 지속적인 개인의 흡연과 건강 악화는 정부 복지예산에 부담을 

가져올 수 있으며 이를 위하여 담배가격의 인상을 통해 개인들의 흡연량을 줄이기 위한 노력을 지속할 정

당성이 부여될 수 있다.

 위와 같은 상황에서 한국 정부는 국민들의 흡연 감소 혹은 금연 등 국민건강증진을 위하여 가격, 비가

격 정책의 담배규제 정책을 시행하여 왔다. 2015년 1월 1일 자로 시행된 담배소비세 2,000원 인상은 이러

한 노력의 일환으로 이해된다. 한편에서는 이러한 담배소비세 인상이 부족한 세수를 충당하기 위한 수단

이었다는 의혹을 제기하기도 하였다(연합뉴스, 2017.06.21.; 한겨레, 2018.5.27.). 담배가격 인상이 담배 소비

에 영향을 주는 것은 단순한 담배의 연도별 판매량의 추이에서도 확인할 수 있다. 담배가격 인상 직후에

는 담배의 판매량이 감소하다가 다시 점차 증가하고, 다시 감소하는 패턴을 반복하고 있기 때문이다. 담배

가격 인상의 효과를 확인하고자 시도한 일련의 선행연구에서도 담배가격 인상은 단기적으로는 분명히 흡

연을 단념하게 만드는 효과가 있는 것으로 확인되었다(김원년 외, 2006; 김원년 외, 2007; 최병호‧이근세, 

2015; 김영직 외, 2017; 임재옥‧김동주, 2017). 또한, 국민들이 소비하는 담배소비량과 판매량 그리고 개인

들의 흡연량이 감소하는 추세가 있는 것도 사실이다. 그런데 여기에서 면밀히 살펴봐야 하는 점은 과연 

몇차례 이어져 온 담배가격 인상 정책이 정말 홀로 이러한 흡연량을 지속적으로 줄이는 효과를 가져왔으

며, 그 정책효과가 장기적으로 지속되고 있는가라는 질문이다. 이러한 의문은 본 연구의 연구질문에 해당

한다.

 본 연구는 국민들의 흡연율에 관심이 치중되어 있는 현실에서 흡연이 개인의 선택이며, 담배의 중독성

과 그로 인한 가격비탄력성을 고려하여 흡연량에 관심을 가지고자 한다. 또한, 앞서 간략히 언급한 선행연

구와 함께 여러 연구에서는 가격정책과 함께 진행되어 온 비가격정책을 담배소비량을 줄이는 정책목표의 

주요한 수단으로 함께 연구하고 있다1)는 점을 고려하여 정책도구 조합의 측면에서 담배가격 인상 정책효

과의 지속성에 대하여 살펴보고자 한다.

 본 연구의 진행은 다음과 같다. 먼저 한국에서 추진된 담배규제 정책을 정책도구 조합의 측면에서 살

펴보며, 담배가격 인상 정책과 비가격정책에 관해 이미 진행되어 온 효과에 대하여 논의한다. 이어지는 장

에서는 담배가격인상 정책의 효과가 단기적인 효과만을 가지는지 아니면 장기적인 효과를 가지는지를 흡

연의 추세를 고려한 1인당 담배흡연량에 대한 일원고정효과모형을 통하여 살펴본다. 이후 분석의 결과를 

언급하고 정책적 함의를 제시하고자 한다.

제2  이론  배경과 선행연구 검토

1. 이론  배경: 담배규제 정책과 정책도구 조합

 한국은 1986년 담배사업법에 의해 담뱃갑 경고문구 표기 및 담배광고의 제한으로 금연정책을 시작하

였다. 이후 1995년 국민건강증진법의 제정과 함께 본격적으로 담배규제 정책이 시작되었다고 볼 수 있으

며(최선혜‧김윤정‧오경원, 2017), 그 구체적인 모습은 담배가격의 인상과 이외 비가격 정책으로 대분된다. 

1) 담배규제 정책의 효과의 파악을 계량적 분석 모형에 세부적이고, 명시적으로 비가격정책을 함께 반영한 연구는 드물다.



김범·조영민/담배소비세 인상정책에 따른 흡연 감소 효과는 일시적인가?  263

이러한 담배규제 정책의 목표는 국민건강증진에 있으며, 다시 말해 개인의 담배소비량을 줄이려는 목적이 

가장 크다고 할 수 있다.

 담배가격2) 인상과 관련된 추진현황은 다음과 같다. 한국 정부는 지금까지 약 7회의 담배가격 인상을 

진행하였다. 이 중 연초라고 불리는 궐련의 경우에는 1997년, 2002년, 2004년, 그리고 2015년까지 총 4회 

인상하여 현재의 갑당 4,500원에 이르고 있다. 궐련 담배가격의 유통마진 및 제조원가는 1,182원으로 약 

26.3%에 그치고, 나머지 3,318원에 해당하는 73.7%는 조세 및 부담금이 차지한다. 이러한 조세 및 부담금

에는 지방세에 해당하는 담배소비세, 지방교육세가 해당되며, 이는 1,450원으로 32.2%에 해당한다. 나머지 

조세 및 부담금은 국세로 건강증진기금(841원, 18.7%), 폐기물부담금(24원, 0.5%) 그리고 2015년 담뱃값 인

상으로 추가된 개별소비세(594원, 13.2%)가 포함된다. 

 이러한 담배가격 정책 외에 흔히 담배규제 정책의 비가격 정책에는 다양한 조치들이 해를 거듭하면서 

추가로 진행되어 왔으며, 그 범위와 강도도 강화되어 왔다고 할 수 있다. 여기에는 흡연의 위험성에 대한 

경고문구 및 그림, 금연구역 지정, 금연클리닉, 군면세담배 보급 중지, 금연교육 등이 해당된다고 할 수 있

으며 이에 대한 자세한 내용은 아래 <표 1>와 같다.

 한편, 담배소비량 감소를 목표로 진행된 일련의 가격‧비가격 정책3)은 일종의 정책도구(policy 

instrument or tool)를 어떻게 적절히 활용하여 원하는 정책목표를 달성하고자 하는지에 대한 논의의 연장

선으로 생각할 수 있다. 정책도구는 학자에 따라, 연구의 맥락에 따라 다양한 정의를 시도4)해왔다(하연희‧

문명재, 2007; 전영한, 2007a). 아울러 학자에 따라 정책도구의 유형을 다양하게 정의하고 있으며, 어떤 연

구에서는 정책도구에 따라 정부의 역할을 재조명하고 있기도 하다. 정책도구의 유형은 국‧내외 여러 학자

들에 의해 연구되어 왔으며, 유형의 분류를 기준에 따라 명목형으로 분류하는지, 혹은 연속형으로 구분하

는지로 유형 구분에서의 큰 차이가 나타난다. 그 중 대표적인 몇가지 유형구분의 예를 들면 다음과 같다.

 먼저, Hood(1986)는 정부자원 정보적(information), 강제적(coercive), 재정적(financial), 그리고 조직적

(organizational) 자원으로 나누고 이에 따라 정책도구를 중심형(nodality), 권위형(authority), 재원형

(treasure), 그리고 조직형(organization)으로 구분하였으며, 이러한 구분은 실제 활용되고 있는 정책도구에 

대한 분류로 이해된다(문명재, 2008). Vedung(1998)은 Etzioni의 조직에서의 권력에 대한 분류인 강제적 권

력(coercive), 보상적 권력(remunertative), 규범적 권력(normative)에 따라 규제적 도구(stick), 경제적 도구

(carrot), 그리고 정보적 도구(sermons)로 구분하였다. Howlett(2005)는 Hood의 분류를 응용하여 절차적 도

구의 유형화를 진행하였으며, 이는 사회네트워크를 촉진하거나 제한하는 형태로 중심형, 권위형, 재원형, 

조직형으로 구분된다. 이상의 유형 구분은 명목형 유형 구분에 해당된다고 할 수 있다. 한편, 연속형으로 

정책도구를 구분하려는 시도는 주로 국내 학자들에 의하여 이루어졌다. 대표적인 예시로 전영한(2007b)과 

하연희‧문명재(2007)를 들 수 있다.

2) 담배에는 궐련, 파이프 담배, 엽궐련, 각련, 씹는 담배, 냄새 맡는 담배, 물담배, 머금는 담배, 전자담배 등 여러 종류로 세분화

되어 있으나(보건복지부‧한국건강증진개발원, 2019), 본 연구에서 특별한 언급이 없이 담배가격이라고 언급하는 것은 궐련 담배에 

한정하도록 한다.

3) 이러한 정책도구 연구의 관점에서 담배규제 정책의 정책도구를 가격‧비가격으로 대분하는 것은 정책도구 연구가 받고 있는 비

판에 따라 지나친 단순화(Landry&Varone, 2005; 전영한, 2007a)의 현실적 양태라고도 생각할 수 있다.

4) Vedung(1998)은 “정부기관이 사회 안녕을 지키고 사회변화에 영향을 미치거나 혹은 예방하기 위하여 권력을 행사하는 일련의 

기법들(techniques)”로 정의하였고, Howlett&Ramexh(2003)은 “정부가 정책집행을 위해 갖고 있는 재량으로서의 실체적인 수단

(means)”로 그리고 Salamon(2002)는 “공공의 문제를 해결하기 위하여 구조화된 집합적인 행동을 통해서 동일함을 증명할 수 있

는 방법(idenfiable method)”으로 정의하였다(하연희‧문명재, 2007). 이렇듯 정책도구를 다양하게 정의할 수 있지만, 각각의 정의에

서 큰 의견 차이가 나타나고 있지 않아(하연희‧문명재, 2007; 전영한, 2007a), 본 연구는 전영한(2007a)의 정의와 같이 정책목적을 

달성하기 위해 정부가 활용하는 수단으로 간주한다. 이는 본 연구목적이 정책도구의 새로운 정의와 관련된 것이 아니라 정책도구

의 관점에서 담배규제 정책에 대한 일종의 평가이기 때문이다.
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연도 정책 추진 내용 시행연도

1986 담뱃갑 경고문구표기 및 담배광고 제한 1987, 88

1995
국민건강증진법 제정, 금연구역 지정(금연구역 지정, 담배광고제한 및 

경고문구 표시, 담배자동판매기 설치 규정 등)
1995

2002 담배성분 중 타르와 니코틴 성분 공개 2003

2003

WHO 담배규제기본협약(FCTC) 서명 -

금연구역 강화 2003

담배자동판매기에 성인인증장치 부착 2003, 04

2005 WHO 담배규제기본협략(FCTC) 비준 2005

2007 발암성 물질 경고문구 표시 2008

2009 군 면제담배 폐지 -

2010 지자체에 금연구역 지정 권한 부여(조례) 2010

2011

담배광고 제한 강화(60회→10회)

경고문구 강화, 가항물질 표시 제한

공중이용시설 전체 금연구역 지정

2011

2012 고속도로 휴게시설 금연구역 추가지정 2012

2013 불법거래 근절에 관한 의정서 서명 2013

2014

금연지도원 제도 도입 2014

면적 100m2 이상 음식점 등 전면금연실시 2013

전자담배 등 경고문구 내용, 방법, 형태 별도 규정 신설 2014

2015

담뱃갑에 오도문구 사용금지 2015

화재안전(저발화성) 담배 도입 2015

금연구역 모든 일반음식점으로 확대(흡연석 폐지) 2015

담뱃감 경고그림 도입 2016

2016

공동주택 금연구역 지정 절차 도입 2016

니코틴 용액의 용량 표시 의무화 2017

담배모양 제품을 청소년 유해물건으로 지정 2017

실내 체육시설 금연구역 확대 시행 2017

2017 금연구역 지정의무 위반 시 시정명령 제도 시행 2017

2018 흡연카페(식품자동판매기 영업소) 금연구역 지정 2018

유치원‧어린이집 경계선 10미터 이내 금연구역 지정 2018

2019 실내 휴게공간이 있는 모든 식품자동판매기 영업소 금연구역 지정 2019

2020

과태료 가중기준 구체화 2020

금연지도원 자격기준 완화 2020

금연구역 흡연자 과태료 감면제도 시행 2020

실외 흡연구역 지정 권고기준 제정 -

<표 1> 한국의 비가격 정책의 세부  추진내용과 시행연도

자료: 보건복지부, 한국건강증진개발원(2019) 자료

 한국이 추진하고 있는 담배규제 정책(금연정책)은 여러 정책도구 유형 구분 중 Vedung(1998)의 구분에

따라 진행되고 있는 것으로 생각할 수 있다. 예를 들면, 규제적 도구(stick)에는 비가격 정책에 해당하는 

담배광고규제, 금연구역 지정 및 확대, 군 담배보급 중단 및 면세 폐지, 금연구역 흡연자 과태료 부과 등

이 해당되며, 경제적 도구(carrot)에는 가격정책인 담배소비세 인상이, 그리고 정보적 도구(sermon)에는 비

가격 정책인 금연캠페인, 담배 성분 표시, 경고문구 및 그림 등이 해당된다.

 이러한 정책도구는 여러 가지 유형이 이론적‧실재적으로 존재하고 있으나, 정책도구에 대하여 연구한 

여러 학자들의 논의에 따르면, 실질적으로 정책목표 달성 즉, 정책성공에 영향을 미치는 것은 여러 가지 

정책도구들의 적절한 조합과 활용이라고 볼 수 있다(Howlett, 2005; 전영한, 2007a; 박정수‧김준기, 2018). 
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이는 Rist(1998)가 Vedung의 정책도구 유형 구분에 따라 정책문제 해결을 위해 정책도구를 선택하는데 있

어서 한가지 정책도구(예: stick 유형의 정책도구 하나만 사용 혹은 carrot 유형의 정책도구 하나만 사용)

만을 사용하는 것이 정책문제를 해결하는데 불충분하다는 주장과도 맞닿아 있다.

 조금 더 생각해보면 적절한 정책도구 조합을 활용하는 것에서 더 나아가 지속적인 관찰과 수정이 요

구된다고 볼 수 있다. 정책과 정책환경 그리고 정책수단이 기본적으로 계속 변화하는 상황에 놓여있어 정

책도구를 활용하는 설계 단계에서도 맥락을 고려하는 것이 중요(Rist, 1998; Bemelmans-Videc&Vedung, 

1998)하다는 의미는 곧 변화하는 상황에 맞추어 정책도구의 조합을 변경하거나 이미 활용되고 있는 어떤 

유형의 정책도구의 강도를 변화하는 것이 필요하다는 논의와 연결된다. 이는 정책도구들은 획일적

(one-size-fits-all)이라는 주장(전영한, 2007a)에 대한 해결책으로도 적절하다고 본다5). 

 van de Doelen(1998)은 정책도구 조합을 활용하는데 있어서 정당성(legitimacy)과 효과성(effectiveness)

을 give-and-take 전략에 있어서 최적화(optimizing) 및 균형을 맞추는 것이 중요하다고 언급하고 있다. 정

책도구 조합 내에 각 정책도구들(stick, carrot, sermon)끼리 강도의 균형을 맞추는 것이 필요하며, 이러한 

조치들이 정책효과의 지속성과 더 나아가서 정책의 성공과 연결된다고 추정할 수 있다.

2. 담배규제 정책에 한 선행연구 검토

 담배규제 정책에 관련해서 다수의 선행연구에서는 각각의 정책도구에 집중하여 그 효과를 추정해온 

것으로 생각된다. 아울러 정책의 효과의 지속성에 대해서 명시적으로 다룬 연구는 드물다고 할 수 있으며, 

이는 가격정책과 비가격정책 모두에 해당된다. 일부 가격정책에 대한 실증연구에서 비가격정책이 연도별

로 강화되었음에 착안하여 이를 시간변수로 통제한 경우가 존재하나 이는 각각의 정책도구의 효과를 별도

로 추정하려고 시도하였다기 보다는 모형에 포함시킨 정도에 그친다고 봐야할 것이다.

 기존의 담배가격과 관련된 연구는 담배가격이 생산원가와 다양한 종류의 담배세로 구성되어있음에 착

안하여 담배수요의 가격탄력성을 분석하는 연구, 담배가격이 담배소비에 미치는 영향에 대한 연구, 더 나

아가 담배가격이 변화할 때 담배소비가 어떻게 변할 것인지를 분석하는 연구가 주를 이룬다. 분석대상에

서도 차이가 존재한다. 데이터의 공간적 범위가 전 세계인 경우, 한 국가에 국한한 경우가 이에 해당된다. 

예를 들어 국외 여러나라의 데이터를 포함하여 국가의 개별적 특성에 덜 영향을 받는 담배의 가격탄력성

을 추정하려고 시도하거나 각 국가 내에서의 담배의 가격탄력성을 추정하려는 연구가 있다(김원년 외, 

2006; 김원년 외, 2007). 이러한 일련의 연구는 초기에는 담배가 가진 중독성이라는 특징 때문에 다른 재

화와 달리 가격변화에 비탄력적인 성격을 갖는다고 보고하고 있으나, 강동관(2009)은 이러한 비탄력성 때

문에 과거 유럽에서는 세수 충당의 재원으로 간주된 적이 있다고 언급한 바 있다.

 담배가격이 주로 세금으로 이루어져 있고, 이러한 세금의 크기가 각 국 정부의 세율 결정에 따라 달라

진다는 점에 주목한 연구들도 존재한다(신윤정, 2005; 강은정 2009). 이러한 연구는 주로 담배가격 인상의 

목적이 담배 소비를 줄일 것이라는 기대에 초점을 맞춘 것이다. 보건정책의 관점에서 개인의 담배소비는 

개인의 건강에 악영향을 끼치고, 이 때문에 국가가 개인의 담배 소비를 줄일 수 있는 정책을 펼치게 된다

는 논리이다. 아울러, 성인이 되기 전 청소년의 흡연이 성인보다 더 큰 악영향을 끼칠 수 있음에 주목하여 

담배가격의 인상이(이 경우 담배세율의 인상) 청소년의 담배소비를 줄이고 더 나아가 흡연을 단념시키는 

5) 정책문제 해결을 위한 정책도구의 선택에서 맥락을 고려하지 못하는 양태를 획일적이라고 언급하고 있으며, 이는 정책도구에 

관한 논의가 도구주의적 관점에서 진행되어 왔다는 것을 중요하게 다룬다. 이러한 획일성은 단순히 한가지 정책도구만을 활용한

다는 의미도 포함되지만, 그 정책도구의 강도와 범위에 있어서의 변화가 없다는 의미도 포함된다고 생각된다.
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효과가 있을 것이라는 주장도 있다.

이러한 흐름에 있어서 주요한 연구의 관심은 담배세율 인상에 따른 담배소비 감소 효과가 존재하는가? 

존재한다면 그 크기는 어느 정도인가? 가 된다. 이러한 연구에는 강동관(2009)과 같이 단년도의 데이터를 

활용하였거나, 김영직‧정기덕‧조민효(2017)와 같이 다년도의 데이터를 활용하였지만 단기적인 효과만 추정

하거나, 임재옥‧김동주(2017)의 연구와 같이 다년도의 데이터를 통해 그 추세까지 고려하여 단기적인 효과

를 추정한 경우가 존재한다. 그러나 담배가격 인상의 담배소비 감소에의 효과는 정책의 본격적인 도입 전

에 반드시 존재하는 계도기간과 담배가격을 오랜 기간에 걸쳐 지속적으로 조금씩 인상하지 않았던 현실을 

고려하였을 때, 장기적인 효과와 단기적인 효과가 다르게 나타날 것이라고 추측할 수 있다. 더욱이 여기에 

담배세를 둘러싸고 시간에 따라 변화하는 물가, 최저임금 등은 이러한 담배가격 인상의 효과를 엄밀하게 

추정하지 못하게 할 가능성이 높다. 

비가격정책에 대한 연구는 금연종합대책의 일부인 판매업체의 마케팅(광고, 홍보, 판촉 등) 규제, 경고그

림 삽입, 그리고 금연프로그램에 주로 집중되어 있다. 판매업체의 마케팅 관련 연구는 국내에서 거의 이루

어진 바 없지만, 국외에서는 여러 차례 연구가 이루어져 왔다. 이에 따르면 나이가 어린 흡연자일수록 담

배 브랜드의 이미지, 유행 여부, 최신 디자인 등에 민감하게 반응하는 것으로 나타났다(Hastings & 

MacFadyen, 2000). 낮은 타르 브랜드는 오히려 낮은 타르 수준을 강점으로 활용하여 건강을 의식하는 사

람이 낮은 타르 제품을 사용한다는 이미지를 홍보로 활용한다는 연구결과도 있다(Marketing Trends, 

1995). 또한, 담배 판매업체는 행복, 육체적 건강, 자연과의 조화, 지적인 모습 등을 담배에 투영하여 ‘건강

을 걱정하는’ 흡연자로 하여금 금연 의욕을 떨어트렸다(Pollay, 2000; Pollay & Dewhirst, 2002). 비가격정

책시행에 따른 연구를 보면 담배 브랜드 광고의 금지가 법안이 시행된 국가의 흡연율을 감소시키는 결과

를 가져온 것을 확인할 수 있다(Smee et al., 1992; Pekurinen, 1989; Saffer & Chaloupka, 2000). 

 경고 문구 및 그림에 대한 연구에 따르면 흡연자들의 경고문구 및 그림에 대한 인식 정도는 문구와 

그림의 크기, 종류, 위치에 따라 크게 다른 것으로 나타났다(Boralnd & Hill, 1997; Hammond et al., 

2007). 또한 이에 대한 인식수준은 시간이 지남에 따라 점차 옅어지는 것으로 밝혀졌다(Health Canada, 

2005; Hammond et al., 2007). Evans et al.(2015)은 경고그림이 경고문구에 비해 금연효과에 있어 더 효과

적인 것을 밝혀낸바 있으며, 국내에서는 경고 그림이 흡연자의 흡연량을 감소시키보다는 비흡연자의 흡연 

진입을 억제하는 효과가 더 크다는 것을 분석한 바 있다(엄남현, 2017). 

 금연프로그램에 대한 연구로는 금연프로그램의 효율성을 높이기 위한 연구, 금연프로그램의 효과를 연

구하는 연구 등으로 구분될 수 있다. 초기 국내 연구는 금연프로그램의 성공을 위해 필요한 요소가 무엇

인지를 탐구하는 것으로, 체계적인 교육과 금연의지를 높일수록 금연 성공이 높아지는 것으로 나타났다

(Kim, 1998; Moon, 1994; Sim, 1987). 금연프로그램의 효과를 분석한 연구들은 일관적으로 금연프로그램의 

효과가 통계적으로 유의한 것으로 보고 있으며, 금연프로그램이 단독 또는 단기적으로 시행되는 것보다는 

다른 정책과 종합적이면서 장기적으로 시행될수록 금연 비중이 증가하는 것으로 나타났다(김윤경 외, 

2008; 김현옥, 2002; 김선애, 1998). 

 본 연구는 개인의 흡연량을 종속변수로 분석하는 연구로 담배 판매량, 가격탄력성 등을 사용했던 연구

들과 차이가 있으며, 장기적 효과를 추정하고자 한 연구는 찾아보기 어려웠다. 이에 따라 단절적 시계열 

설계를 적용한 패널분석 모형을 활용하여 단기적 효과뿐만 아니라 장기적 효과를 추정한다는 점에서 기존

의 연구들과 차별성을 갖는다. 본 연구가 정책도구인 담배소비세에 초점을 두고 있는 만큼 비가격정책의 

효과를 추정하는 데 한계가 있지만, 선행연구의 방법을 수용하여 본 연구의 모형에서도 시간변수를 통해 

비가격정책의 효과를 통제한 후 담배소비세의 장단기적 효과와 역진성을 추정하고자 한다. 
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제3  연구설계

1. 변수의 설정

 본 연구를 진행하기 위해 한국보건사회연구원에서 조사하고 있는 한국복지패널을 사용했다. 한국복지

패널은 2006년부터 실시된 패널자료로, 전국 446개 조사구에서 7,072가구의 가구원을 대상으로 진행되었

다. 2012년 원표본의 이탈로 인한 표본 감소를 대비하기 위해서 1,800가구가 추가되었으며 마지막 2020년 

15차 조사에서는 조사대상 6,460가구 중 6,029가구가 조사에 응답했다. 다음의 <표 2>는 모형에서 사용된 

각 변수에 대한 조작적 정의와 변수명을 나타낸다. 

유형 변수 조작적 정의 변수명

종속변수 흡연량 1일 평균 흡연량(개비) smoking

독립변수

정책(담배소비세) 2015년 이전=0, 2015년 이후=1 policy

사전추세 2008년=1, 2009년=2 ~ 2019=12 year

사후추세 변화량 정책*사전추세 policy*year

통제변수

성별 남자=1, 여자=2 sex

교육수준 초졸이하=0, 중졸=1, 고졸=2, 전문대졸=3, 대졸 이상=4 edu

지역 서울=1, 광역시=2, 시=3, 군=4, 도농복합군=5 reg

소득 가처분 소득 income

건강 수준 양호=1, 양호하지 않음=2 health

음주량
월 1회 이하=1, 월 2~4회=2, 주 2~3회=3, 

주 4회 이상=4, 전혀 마시지 않음=5
drinking

배우자 유무 배우자 없음=0, 배우자 있음=1 marriage

삶의 전반적 만족도 1=매우불만족, 2= 불만족, 3=보통, 4=만족 5=매우만족 satisfaction

소비자물가지수 CPI (2015=100) cpi

<표 2> 분석모형에 포함된 변수

 본 연구의 종속변수인 하루 평균 흡연량은 2008년부터 조사되기 시작했다. 따라서 본 연구에서는 2008

년 이후의 복지패널 조사 대상자 중 2015년 1월1일 종합금연대책이 시행되기 이전 2010년부터 2014년까지 

흡연을 경험한 2,588명을 대상으로 연구범위를 한정한다. 종속변수는 하루 평균 흡연량을 개비로 측정하였

으며 흡연을 한다고 응답했으나 흡연량이 결측치인 경우 가장 최근 연도의 흡연량으로 결측치를 대체했

다. 

 통제변수는 기존 선행연구를 고려하여 개인특성을 통제하기 위해 성별, 교육수준, 지역, 가처분소득, 

건강수준, 음주량, 배우자 유무를 모형에 포함시켰으며, 이 외에 흡연량에 영향을 끼칠 수 있는 삶의 만족

도, 소비자물가지수를 모형에 추가했다. 소비자물가지수는 통계청의 데이터를 활용했다. 금연구역 확대 등 

비가격정책을 서열형 변수로 추가하려고 했으나 광고 제한, 금연구역 추가 지정 등 비가격정책이 2009년

부터 매년 추가되었기 때문에 독립변수로 포함되는 사전추세변수와 다중공선성의 우려가 있어 모형에서는 

제외했다(보건복지부, 2019). 다만 사전추세 변수가 각 연도를 통제하는 변수로 작용하며 시간이 지남에 

따라 지속적으로 강화되고 있는 비가격정책은 모형내에서 통제되었다고 할 수 있다(최병호‧이근세, 2015; 

임재옥‧김동주, 2017). 
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 독립변수는 2015년 1월1일부터 시행된 담배소비세이며, 2014년 이전은 0, 2015년 이후는 1인 더미 변수

로 코딩했다. 본 연구의 목적이 정책 시행 이전과 이후의 흡연량 변화를 파악하는 것이기 때문에 사전추

세를 파악하기 위한 연도 변수와 정책개입 직후 변화한 사전추세변수의 변화수준의 크기를 의미하는 정책

더미 변수와 연도의 곱으로 이루어진 상호작용 변수를 추가했다. 

  주: ( )의 수치는 표준편차

  2,588명의 표본은 2014년 가처분소득 기준으로 3분위로 분류되었으며, 이에 따른 각 구간의 소득은 

변수 전체 저소득 중소득 고소득

관측 개수 2588 857 857 874

흡연량(개비) 11.89 (9.54) 10.56 (9.42) 13.14 (9.68) 11.97 (9.37)

성별
남자 88.76% 79.46% 91.83% 94.85%

여자 11.24% 20.54% 8.17% 5.15%

연령(세) 51.60 (15.04) 62.48 (15.04) 47.85 (14.05) 44.61 (12.07)

교육수준

초졸이하 18.74% 42.94% 10.27% 3.32%

중졸 11.82% 16.57% 12.95% 6.06%

고졸 38.06% 29.17% 43.99% 40.96%

전문대졸 11.44% 4.20% 14.00% 16.02%

대졸 이상 19.94% 7.12% 18.79% 33.64%

거주지역

서울 16.69% 14.70% 15.52% 19.79%

광역시 27.63% 25.67% 28.47% 28.72%

시 37.25% 33.61% 39.91% 38.22%

군 15.61% 22.99% 14.35% 9.61%

도농복합군 2.82% 3.03% 1.75% 3.66%

가처분소득(만원)
4363.41

(4499.63)

1442.08

(729.39)

3699.00

(657.12)

7879.40

(6153.48)

건강상태
양호 16% 35.01% 9.33% 3.89%

양호하지 않음 84% 64.99% 90.67% 96.11%

음주량

월 1회 이하 9.81% 8.63% 9.80% 10.98%

월 2~4회 23.38% 16.22% 25.20% 28.60%

주 2~3회 25.19% 15.87% 27.30% 32.27%

주 4회 이상 15.46% 16.45% 16.80% 13.16%

전혀 마시지 않음 26.16% 42.82% 20.89% 14.99%

배우자 유무
배우자 있음 35.82% 50.53% 33.02% 24.14%

배우자 없음 64.18% 49.47% 66.98% 75.86%

삶의 만족도 (5점 척도) 3.47 (0.68) 3.20 (0.71) 3.49 (0.66) 3.72 (0.54)

소비자물가지수 (2015=100) 99.26 (0.4) 99.28 (0.27) 99.29 (0.13) 99.21 (0.63)

<표 3> 기 통계량
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저소득이 2,564만원 이하, 중소득이 2,565만원 이상이고 4,848만원 이하, 고소득이 4,849만원 이상이다. 고

소득자의 최고 소득은 99,874만원으로 나타났다. 2014년에 설문응답을 하지 않은 38명의 표본은 가장 최근 

양측 연도의 평균으로 대체하여 해당 소득구간에 삽입했다. 종속변수인 흡연량의 전체 평균은 11.89개비, 

표준편차는 9.54로 나타났으며, 소득구간 별 흡연량의 평균은 저소득부터 10.56개비, 13.14개비, 11.97개비

로 중소득이 가장 높은 흡연량을 보이는 것으로 확인되었다. 전체 및 각 소득구간 별 기초통계량은 <표 

3>과 같다. 

2. 분석방법

 본 연구에서는 정책시행에 따른 흡연량의 단기적 변화와 정책시행의 장기적 효과를 분석한다. 따라서 

본 연구의 분석틀은 패널분석모형에 기초한 단절적 시계열 설계이다. 단절적 시계열 설계는 전국민을 대

상으로 하는 정책과 같이 비교집단과 처리집단을 설정할 수 없는 상황에서 처리시점이 명확한 경우 사용

할 수 있는 방법론이다(노화준, 2015). 단절적 시계열 설계는 시계열 추세변수, 정책시행 더미변수, 두 변

수 간의 상호작용항을 모형에 포함시켜 정책의 단기적, 장기적 효과를 추정할 수 있다(Bernal et al., 2017; 

Harper and Bruckner, 2017).

 담배소비세는 전국적으로 시행되는 정책으로써 정책을 비교집단과 실험집단으로 구분하여 적용할 수 

없는 대표적인 사례라고 할 수 있다. 본 연구에서는 패널분석모형에 단절적 시계열 설계를 적용하였으며 

패널 데이터의 이점을 활용하여 다양한 추정모델을 활용한 패널 분석을 시행하였다. 본 연구에서 활용하

는 분석모형은 통합최소제곱모형(Pooled OLS), 일원 임의효과모형(One Way Random Effects Model), 일

원고정효과모형(One Way Fixed Effects Model)으로, 모형검정을 통해 최적 모형을 선택하여 담배소비세

의 인과관계를 추정하고자 한다.

 먼저 통합최소제곱모형의 추정량은 시기별 OLS추정량에 가중치를 곱한 값의 평균이라고 할 수 있기 

때문에 OLS의 추정방법과 큰 차이가 없다. 이때 가중치는 해당 시기의 독립변수의 공분산 크기에 따라 

결정된다. OLS와 동일하게 오차항의 외생성 및 정규분포를 가정하고 있는데, 동일 개체 내의 오차항이 시

간에 걸쳐 독립이라는 가정은 무리가 있다(한치록, 2018:27). 오차항의 독립성 가정이 충족되지 않은 상태

에서 계산된 추정량은 불편성을 충족하지만, 효율성이 떨어지는 문제가 발생할 수 있다(고길곤, 2019). 통

합최소제곱모형의 회귀모형은 다음과 같다. 

통합최소제곱모형:    
  



    

 

 다음으로 패널분석의 기본 모형은 다음과 같다. 

   
  



  

  패널분석에서는 OLS에서 가정하고 있는 오차항 를 개별효과 와 고유효과 로 분해하고 이를 

오차성분모형(error component model)이라고 한다(한치록, 2018: 39). 는 개인의 시간불변 특성을 종합

해서 나타내는 변수로, 를 어떻게 가정하느냐에 따라 임의효과모형과 고정효과모형이 결정된다. 일원임

의효과모형은 가 독립변수와 상관되지 않는다는 Cov(X, )=0을 가정한다. 즉 개별효과와 독립변수의 

외생성을 가정하는 것이며, 이와 더불어 가 정규분포를 따르는 확률변수로 가정한다. 만약 가 위와 
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같은 가정을 따른다면 고정효과모형보다 훨씬 효과적인 추정량이 될 수 있다(전해정, 2015). 하지만 모든 

시점에 대해 가 독립변수와 상관관계가 없다는 Cov(X, )=0 가정은 매우 강한 가정이며 독립변수와 

상관관계가 있을 경우 회귀계수 추정량은 편의추정량이 되며 일치성도 만족하지 못하기 때문에 임의효과

를 사용할 때는 가 독립변수와 상관관계가 없다는 가정이 타당한지를 면밀하게 검사해야한다. 

 일원고정효과모형6)은 앞선 모형과 다르게 가 독립변수와 상관된다는 Cov(X, )≠0을 가정한다. 이

를 OLS로 추정할 경우 독립변수와 의 내생성으로 인해 일치추정량을 얻을 수가 없다. 따라서 고정효과

모형은 차분을 통해 를 제거하여 모형을 추정한다. 패널모형의 선택은 전통적으로 하우스만 검정을 통

해 이루어진다. 하우스만 검정은 Cov(X, )=0 이라는 귀무가설을 검정하는 것이며, 귀무가설을 기각할 

경우 고정효과모형이 적합하다는 것을 의미한다. 

고정 또는 임의효과모형:    
  



     

 전통적인 패널분석과 본 연구 모형의 차이점은 단절적 시계열 분석을 적용하기 위해 개체와 상관없이 시계열로

만 변화하는 개체불변 변수가 포함되었다는 점이다. 변수는 2008년부터 2019년을 1부터 12까지로 재코딩한 

변수로 정책시행 이전의 기울기를 추정하여 종속변수가 연간 만큼 변화한다고 해석할 수 있다(한치록, 2018: 135). 

는 2014년까지는 0, 2015년부터는 1로 코딩된 변수로 는 2015년 1월1일 시행된 담배소비세의 단기적 효

과를 의미한다. 두 변수의 상호작용항( * )은 정책시행 이전과 이후의 기울기 차이를 의미하는 것으로, 

+는 정책시행 이후의 기울기를 의미하여 정책의 장기적 효과를 파악할 수 있다(Huitema & Mckean, 2000; 김

광휘 외, 2015; 송준모⦁이도훈, 2021).

3. 가설의 설정

 본 연구의 목적은 담배소비세 정책의 효과를 파악하는 것에 있다. 담배소비세로 인한 단기적 흡연 감

소 효과는 이미 여러 선행연구를 통해 알려져있다(이진석, 2005; 신윤정, 2005; 김영직 외, 2017; 임재옥‧김

동주, 2017). 하지만 흡연의 감소가 지속되는지, 또는 다시 흡연량이 증가하는지 등 담배소비세의 장기적 

효과에 대한 연구는 미진한 상황이다. 따라서 본 연구는 단절적 시계열 설계를 적용한 패널분석을 통해 

담배소비세의 장기적 정책효과를 파악하고자 하며, 더 나아가 담배소비세의 역진성이 실제하는가를 소득

구간 별로 분석하여 확인하고자 한다. 이에 따른 본 연구의 가설은 다음과 같다. 

가설 1.  장기적 정책효과는 양의 기울기를 갖는다. 

가설 2.  저소득 계층일 수록 담배소비세 증가로 인한 세금 부담이 커질 것이다. 

제4  담배소비세 효과 실증분석

6) 이원고정효과모형은   
  



   을 가정하는 모형으로 개별효과 뿐만 아니라 시간별 효과 를 모형에 

포함시켜 시간의 효과를 통제하는 모형이다. 이원고정효과를 사용할 경우 일원고정효과모형에서 개별효과를 평균으로 차분하여 

제거하는 것과 동일한 방법으로 시간별 효과를 제거한다. 본 연구의 분석은 시간에 따른 정책의 단기적, 장기적 효과를 추정하는 

것이기 때문에 이원고정효과모형은 적합하지 않아 분석모형에서 제외했다.
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1. 상 계 분석

 변수들 간의 관계를 살펴보기 위해 상관관계 분석을 실시했다. 독립변수 간의 상관관계가 높은 경우 

다중공선성이 발생하여 추정량의 효율성을 낮출 수가 있기 때문에 변수 간에 선형관계가 낮아야 한다. 본 

분석에서 사용된 변수들의 상관관계는 절대값으로 가장 큰 수치를 보인 변수가 교육수준과 연령으로 

-0.6082의 상관계수를 가졌다. 상관계수가 모두 0.9를 넘지 않는바 다중공선성은 의심되지 않는 것으로 확

인되었다(Hair et al., 2005). 

 흡연량 성별 나이
교육
수준

거주
지역

가처분
소득

건강
수준

음주량
배우자
유무

삶의 
만족도

물가
지수

흡연량 1.0000           

성별
-0.2133
<.0001

1.0000          

나이
-0.0996
<.0001

0.1448
<.0001

1.0000         

교육수준
0.046
0.0192

-0.2538
<.0001

-0.6082
<.0001

1.0000        

거주지역
0.047
0.0168

0.0008
0.9661

0.1023
<.0001

-0.1552
<.0001

1.0000       

가처분소득
0.0539
0.0060

-0.1079
<.0001

-0.2506
<.0001

0.2923
<.0001

-0.0547
0.0053

1.0000      

건강수준
0.1015
<.0001

-0.1850
<.0001

-0.3851
<.0001

0.3155
<.0001

-0.0242
0.2179

0.2156
<.0001

1.0000     

음주량
-0.0066
0.7342

0.1784
<.0001

0.3348
<.0001

-0.2779
<.0001

0.0580
0.0032

-0.1810
<.0001

-0.2343
<.0001

1.0000    

배우자 
유무

0.058
0.0031

-0.2570
<.0001

0.1997
<.0001

-0.0117
0.5517

0.0427
0.0298

0.1545
<.0001

0.0411
0.0364

0.0434
0.0272

1.0000   

삶의 
만족도

-0.00470
0.8109

-0.1315
<.0001

-0.1151
<.0001

0.2061
<.0001

0.0824
<.0001

0.2225
<.0001

0.2502
<.0001

-0.0951
<.0001

0.172
<.0001

1.0000  

소비자 
물가지수

-0.0383
0.0511

0.0133
0.4971

0.1014
<.0001

-0.0496
0.0115

-0.0175
0.3723

-0.0041
0.8333

-0.0003
0.9867

0.0247
0.2077

0.0768
<.0001

-0.0101
0.6044

1.0000

<표 4> 상 계 분석

2. 모형의 선정

 아래 표는 담배소비세의 효과를 분석하기 위해 사용된 3가지 패널분석모형의 결과표이다.  통합최소제

곱모형에 대한 F-검정 결과 유의수준 1% 하에서 ‘고정효과는 0이다’라는 귀무가설을 기각하였다. 이에 따

라 고정효과가 존재한다고 해석할 수 있으며, 고정효과모형과 임의효과모형을 선택하기 위해 Hausman 

검정을 실시했다. Hausman 검정 또한 유의수준 1% 하에서 Cov(X, )=0이라는 귀무가설을 기각하였고, 

이에 따라 본 연구의 모형으로 일원고정효과모형이 채택되었다. 

 일원고정효과모형의 분석결과를 살펴보면 본 연구의 독립변수인 사전 추세, 정책시행, 사후 추세 변화

량 모두 유의수준 1% 하에서 통계적으로 유의미했다. 이를 해석하면 정책 이전의 흡연량은 연간 -0.5개비

씩 감소하는 추세를 보이고 있었으며, 정책의 단기적 효과로 2015년 흡연량이 평균적으로 -3.84개비가 감

소한 것을 확인할 수 있다. 정책의 지속적인 효과는 정책이후 추세 변화량 변수와 정책 이전 추세 변수의 

추정량의 합으로 나타나는데, 장기적 효과는 -0.23으로 정책시행 이후에도 흡연량이 지속적으로 감소하고 

있다고 해석할 수 있다(표 5).
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통합최소제곱모형 일원임의효과모형 일원고정효과모형

Intercept 5.70624 6.106197 5.521287

사전 추세 -0.53606*** -0.52994*** -0.50461***

정책시행 -3.74357*** -3.77848*** -3.83737***

사후 추세 변화량 0.268424** 0.263264*** 0.269814***

성별(남자) 0 0 0

성별(여자) -5.34924*** -5.08586*** 0

연령 -0.04022*** 0.00371 0

초졸 이하 -0.4697** -0.38235 -1.47441

중졸 0.046851 -0.42966 -1.72843**

전문대졸 -1.59201*** 0.678084* 5.153419***

고졸 0 0 0

대졸 이상 -1.50937*** 0.268903 5.006734***

서울특별시 -1.93575*** -1.29533*** -0.43498

광역시 0.175693 0.066291 -0.07348

시 0 0 0

군 0.000849 -0.16466 -0.33997

도농복합시 -0.74657** 0.299209 1.202575

가처분소득(만원) 0.000015 0.000021* 0.000024**

건강(양호하지 않음) -1.07722*** -0.46213*** -0.42562***

건강(양호) 0 0 0

월 2~4회 0.657374*** -0.88435*** -0.85621***

월 1회 이하 0.85272*** -1.5268*** -1.57473***

주 2~3회 1.788981*** 0 0

전혀 마시지 않음 0 -2.77217*** -2.82827***

주 4회 이상 3.739904*** 0.900875*** 0.805012***

배우자 유무(있음) 0 0 0

배우자 유무(없음) -0.29382** 0.172729 0.36334

삶의 전반적 만족도 -0.8645*** -0.11561* -0.018

소비자 물가지수 0.1553* 0.114017* 0.091548

Root MSE 9.2303 6.4061 6.4528

R-Square 0.1042 0.0865 0.6021

F-Test - - 12.46***

Hausman Test - 191.25*** -

OBS 2588 2588 2588

<표 5> 단  시계열모형을 용한 패 분석 모형

   *** p<0.01, **p<0.05, *p<0.1  
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전체 저소득 중소득 고소득

정책 이전 추세 -0.50461*** -0.6226*** -0.84679*** 0.001921

정책시행 -3.83737*** -4.07859*** -4.72987*** -2.5746***

정책 이후 추세 변화량 0.269814*** 0.308793** 0.411209*** 0.062848

Root MSE 6.4528 6.3255 6.5969 6.4046

R-Square 0.6021 0.6067 0.5908 0.6034

F-Test 12.46*** 11.40*** 11.79*** 12.99***

OBS 2588 856 856 873

 일원고정효과모형을 활용하여 소득구간 별로 분석한 결과는 아래 <표 6>와 같다. 단기적 효

과인 정책시행의 추정량을 살펴보면 중소득이 -4.73 개비 감소로 효과가 가장 컸고, 저소득 

-4.08개비, 고소득 -2.57개비 순으로 나타났으며 모두 유의수준 1% 하에서 통계적으로 유의미했

다. 저소득과 중소득의 정책 이전 추세와 정책 이후 추세 변화량 모두 통계적으로 유의미했으

며, 각각의 장기적 효과는 -0.31, -0.44로 중소득의 장기적 효과가 더 큰 것을 알 수 있다. 반면 

고소득의 정책 이전 추세와 정책 이후 추세 변화량은 통계적으로 유의미하지 않았다. 

<표 6> 소득구간 별 분석결과

       *** p<0.01, **p<0.05, *p<0.1  

3. 분석결과  해석

 모형검정결과로 채택된 일원고정효과모형으로 전체표본의 흡연량에 대한 정책의 영향력을 추정한 결

과 단기적 효과와 장기적 효과 모두 통계적으로 유의미한 것으로 나타났다. 단기적 효과는 2015년 1월 1

일 시행된 담배소비세의 즉각적인 효과로 흡연량이 -3.84개비 감소한 것으로 확인되었다. 장기적인 효과는 

-0.23개비로 매년 흡연량이 -0.23개비 감소한다고 해석할 수 있다. 0.23개비는 그 흡연량 자체가 매우 작다

고 할 수 있다. 하지만 정책의 단기적 효과가 즉각적으로 발생했고, 장기적으로 흡연량이 증가하는 것이 

아니라 감소하고 있는 만큼 현재 논란이 되고 있는 것과 같이 담배소비세 인상을 완전한 정책실패라고 규

정하기는 어렵다.

그렇다면 담배소비세는 성공한 정책인가? 장기적 효과가 음의 값을 갖기 때문에 담배소비세 인상이 장

단기적으로 모두 성공했다는 착시효과를 줄 수 있지만 이를 대응사실(counterfactual)과 비교해본다면 전

혀 다른 해석을 가능하게 할 수 있다. x축을 연도, y축을 평균 흡연량이라고 가정했을 때, 2014년 평균 흡

연량 11.89개피와 정책 시행 이전의 기울기인 -0.50461의 값을 가지고 소비세 인상이 없었을 때의 시나리

오 즉, 대응사실을 만들 수 있으며, 정책 이후의 기울기인 -0.234796 값으로 소비세 인상 후의 시나리오를 

추정할 수 있다. 각각의 시나리오를 시각화하면 [그림 1]과 같다. 그림에서 볼 수 있듯이 2015년 정책시행

에 따라 흡연량은 -3.84개비 만큼 감소한 후 매년 -0.23개비씩 감소를 한다. 반면 소비세 인상을 하지 않았

을 때는 이미 추세가 -0.5의 기울기를 갖고 있었기 때문에 소비세를 인상했을 때의 추세선보다 더 빠르게 

흡연량이 감소하며, 2029년에는 소비세 인상을 했을 때보다 평균 흡연량이 더 적어질 수 있음을 확인할 

수 있다. 이를 해석하면, 소비세 인상은 2015년부터 2028년까지 대응사실에 비해 흡연량 감소의 효과가 있

지만 2029년부터는 오히려 흡연량 증가의 효과가 있다고 할 수 있다. 물론 단절적 시계열 설계의 추정 결
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과는 실험설계가 아니기 때문에 완전한 대응사실이라고 할 수 없으며, 2020년부터 2030년까지의 기간 동

안 발생할 수 있는 추가적인 정책개입, 외부 충격 등은 고려되지 않았기 때문에 아래 시나리오는 엄밀한 

예측이라고 할 수 없다. 하지만 앞선 분석에서 사용된 변수들이 통제되었을 때 충분히 발생할 수 있는 시

나리오다. 이와 같은 시나리오가 발생하지 않기 위해서는 정부의 지속적인 정책개입이 필요하다고 할 수 

있다. 특히 담배 소비는 가격정책에 더 민감한 것이 알려진 만큼 물가연동제를 비롯한 지속적인 비가격정

책의 강화가 동반되어야 2015년에 시행된 금연종합대책이 정당화될 수 있을 것이다.

[그림 1] 시나리오 별 흡연량 추세 측

 다음으로 담배소비세의 역진성을 살펴보기 위해 소득구간 별로 분석을 실시했다. 소득구간 별 분석결

과에서도 단기적 효과는 모든 소득 구간에서 통계적으로 유의미했다. 저소득부터 각각 -4.07, -4.73, -2.57개

비가 단기적 효과로 확인되었다. 장기적 효과의 경우 중소득이 -0.44로 -0.31인 저소득에 비해 장기적 효과

가 큰 것으로 나타났으며, 고소득의 경우 장기적 효과는 통계적으로 유의미하지 않았다. 

 국세청에 따르면 세금의 역진성이란 소득액 또는 재산액이 적어짐에 따라 이에 대한 조세의 비율이 

점차 증가하는 것을 의미한다. 추정량을 기반으로 소득구간 별 담배에 대한 가격탄력성을 계산하면 전체 

0.4034, 저소득 0.5599, 중소득 0.36, 고소득 0.2689로 저소득 구간의 담배소비량이 가장 민감하게 가격에 

반응하는 것을 확인할 수 있다. 하지만 평균소득 대비 담배지출비용의 비중을 살펴보면 담배소비세의 역

진성이 드러난다. 소득구간 별 담배지출 비중의 변화를 산출한 결과 연 평균소득에서 연 담배지출비용이 

차지하는 비중은 전체 0.0273%p, 저소득 0.0351%p, 중소득 0.0246%p, 고소득 0.0284%p 증가한 것으로 나

타났다. 중소득의 비중 증가가 가장 적었고, 고소득이 아닌 저소득에서의 지출비중이 가장 많이 증가한 것

을 볼 때 담배소비세에 역진적인 성격이 있다고 해석할 수 있으며, 이로 인해 저소득 집단의 상대적 부담

이 증가했다고 할 수 있다. 
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전체 저소득 중소득 고소득

가격탄력성 0.4034 0.5599 0.36 0.2689

2014년 담배지출 비중 0.1245% 0.3346% 0.1620% 0.0688%

정책시행 후 담배지출 비중 0.1517% 0.3696% 0.1867% 0.0972%

담배지출 비중 차이 0.0273%p 0.0351%p 0.0246%p 0.0284%p

<표 7> 분석결과의 요약(가격탄력성과 담배지출 비  차이)

제5  결론

 본 연구는 2015년 1월1일부터 시행된 담배소비세의 단기적 효과와 장기적 효과를 추정하고자 했다. 한

국에서 담배규제 정책은 정책도구 조합에 따라 가격과 비가격 정책이 함께 진행되고 있다고 볼 수 있으

며, 가격정책이 지금까지 4차례 정도 진행되었지만, 비가격 정책은 시간이 지남에 따라 강도와 범위가 강

해지고 있는 것으로 나타났다. 양자를 비교했을 때, 상대적인 관심의 균형이 이루어지지는 못하고 있다고 

판단된다. 선행연구에서는 각 정책도구에 집중하여 정책효과를 추정하려고 시도하였고, 일부 연구에서 담

배가격 정책과 함께 비가격 정책을 고려하기도 하였으나, 그 효과의 지속성을 명시적으로 고려하고자 시

도한 연구는 드물었다. 이에 따라 본 연구는 정책도구인 담배소비세와 개인의 흡연량에 초점을 두고 분석

을 진행하였으며, 단절적 시계열 설계를 고정효과모형에 적용하여 장기적 효과를 추정하는 데 있어 효율

적인 추정량을 얻고자 했다. 

 본 연구가 시사하는 바는 다음과 같다. 

 첫째, 담배소비세는 최초 목표를 달성하지 못했지만, 실패한 정책이라고 할 수 없다는 것이다.7) 본 연

구는 단절적 시계열 설계를 적용한 일원고정효과모형을 활용하여 담배소비세의 단기적 효과를 재확인하였

고, 더 나아가 장기적으로도 담배 소비가 감소하는 것을 실증적으로 보여주었다. 정부와 언론에서 주목하

고 있는 흡연율 지표는 흡연자의 흡연량 감소를 포착할 수 없기 때문에 정책의 효과를 과소평가할 수밖에 

없다. 특히 담배는 중독성이 강한 비탄력적인 제품으로, 담배소비세로 인한 금연을 효과 크기로 본다면 정

책의 효과를 과소추정하여 실패한 정책이라고 결론 내릴 수 있다. 하지만 담배소비세는 단기적으로 흡연

량을 -3.84개비 감소시켰고, 단기적 충격 이후 담배소비량이 증가할 것이라는 우려와는 다르게 정책 시행 

이후에도 흡연량이 매년 평균적으로 -0.23개비 감소하고 있었다. 따라서 정부에서 최초 계획한 흡연율은 

달성하지 못했지만, 흡연자의 흡연량이 감소하고 있는 만큼 담배소비세 인상을 실패한 정책이라고 단정하

기는 어렵다.

둘째, 추정량을 기반으로 한 시나리오를 통해 담배소비세의 효과가 14년 이후 소멸할 수 있다는 것을 

보여주었다. 즉, 14년 이후인 2029년에는, 담배소비세를 인상하든 인상하지 않든 비슷한 양의 흡연량을 보

여주었을 것을 의미한다. 단기적으로 대폭 하락한 흡연량의 효과를 지속적으로 유지시키기 위해서는 가장 

효율적인 가격정책을 지속적으로 활용할 필요가 있다. 하지만 2015년 가격 인상처럼 80%에 달하는 가격

7) 2014년 9월 11일 ‘범정부, 금연종합대책 발표’ 보도자료에 따르면 금연종합대책을 통해 2020년까지 성인남성흡연율을 29% 

수준으로 낮추기로 계획하였지만, 현재 통계청 조사에 따른 2019년 성인남성흡연율은 35.7%로 조사되었다.  
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인상은 여론의 극심한 반대를 야기할 것이기 때문에 정치적인 부담이 매우 크다고 할 수 있다. 따라서 물

가연동제를 활용한 점진적인 담배가격 인상이 가장 효율적으로 현 정책의 효과를 유지시킬 수 있는 방법

이라고 할 수 있다.

 셋째, 소득에 따라 담배소비세에 대한 반응이 크게 달랐다. 소득구간 별 정책효과를 추정해본 결과,  

중소득 집단은 정책 시행 전 흡연량이 일 평균 13.78개비로 가장 높았지만, 장단기적 효과가 각각 -4.73, 

-0.44로 감소량이 가장 컸고 저소득이 -4.07, -0.31의 감소량을 보였다. 반면 고소득의 경우 단기적 효과가 

-2.8개비로 가장 적었고, 장기적 효과는 통계적으로 유의미하지 않았다. 이는 담배소비세 인상이 고소득자

에게는 큰 부담으로 작용하지 않는다는 것이며, 이에 따라 담배소비세가 고소득자보다는 중소득 및 저소

득 집단에 대해 흡연량 감소를 위한 정책도구로 더 효율적이라는 것을 의미한다. 

 넷째, 담배소비세의 역진성을 확인할 수 있었다. 정책시행 이전인 2014년 기준으로 소득구간 별 평균 

소득 대비 담배지출 비중은 저소득 0.33%, 중소득 0.16%, 고소득 0.07%로, 이미 역진적인 성격을 갖고 있

었다. 담배소비세가 증가한 이후의 담배지출 비중의 차이를 계산한 결과 저소득이 0.0351%p, 중소득이 

0.0246%p, 고소득이 0.0284%p로, 저소득의 탄력성이 가장 높았음에도 불구하고 저소득의 담배지출 비중 

증가가 가장 큰 것을 확인할 수 있었다. 흡연량 감소가 국민건강증진을 목표로 하는 만큼 역진성만으로 

담배소비세라는 정책도구를 포기하기는 어렵겠지만 저소득 집단을 고려한 비가격정책이 수반될 필요가 있

다고 할 것이다.

 본 연구는 단절적 시계열 설계를 고정효과모형에 적용하였다는 것과 담배소비세의 단기적 효과뿐만 

아니라 시계열 자료의 부족으로 파악하기 어려웠던 장기적 효과를 실증분석했다는 의의가 있지만, 다음과 

같은 한계를 가진다. 첫째, 2015년 1월 1일 시행된 정책은 금연종합대책으로 담배소비세는 금연종합대책 

내의 하나의 정책도구라고 할 수 있다. 담배소비세 외에도 비가격 정책으로 경고 그림, 문구, 금연치료에 

따른 상담 비용과 약물 비용 지원 등이 금연종합대책이라는 이름 하에 동시에 진행되었다. 하지만 비가격 

정책을 분리할 수 있는 설문문항이 없고, 더미변수로 코딩할 경우 시간추세 변수와 다중공선성을 발생시

킬 수 있는 우려가 있기 때문에 비가격정책의 효과를 정책변수에서 분리시키지 못했다. 둘째, 한국복지패

널은 표본추출 시 중위소득 60% 미만 저소득층에 전체 표본의 약 50%를 할당하여 저소득층이 과대 표집

되었다. 즉, 표본집단이 전국민을 대표하기보다는 저소득층에 편향된 대표성을 갖고 있기 때문에 해석할 

시 주의를 할 필요가 있다. 셋째, 본 연구의 종속변수인 흡연은 응답자가 실제 흡연량보다 적게 응답하는 

경향을 갖는 것으로 알려져 있다. 이로 인해 분석에 사용된 자료에 비해 실제 흡연량은 많을 수 있다는 

한계를 갖는다. 
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부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차에 한 연구

A Study on the differential in Youth Employment Status According to parents` Social Class 

이용호(부산대학교 박사과정)

본 연구의 목적은 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차를 규명하는 것이다. 이를 위해 한국복

지패널 10-15차년도(2015년-2020년)자료를 활용하였고, 10차년도 기준 19세-34세 청년층을 기준으로 9,440명

의 관측치를 확보하여 불균형 패널을 구축하였다. 분석방법으로는 확률효과 다항로짓모형(Random Effects 

Multinomial Logit Model)을 활용하여 분석을 실시하였다. 분석결과, 비교적 사회계층이 높다고 판단되는 

전문관리직 부모를 둔 청년은 사무직, 숙련노동자, 비숙련노동자, 무직자 부모를 둔 청년에 비해 정규직 

일자리를 가질 가능성이 높게 나타났다. 즉, 부모의 사회계층에 따라 청년의 고용형태에 격차가 발생하고 

있음을 확인하였다. 이에 본 연구의 분석결과를 토대로 기존 일자리 정책의 한계점을 보완하여, 보다 근본

적인 계층세습 완화를 위한 방안을 제시하고자 한다. 

제1  서론

우리나라는 외환위기를 극복하는 과정에서 고용유연화정책을 채택했으며, 이는 노동시장의 불안정성을 

가져왔다. 이에 외환위기 이전 2.0%대를 유지하던 실업률이 그 직후 7.0%로 악화된 이래로 2010년 3.7%, 

2021년 4.0%로 완화되었지만, 이는 외환위기 이전과 비교해봤을 때, 노동시장의 불안정성이 유지되고 있

다고 볼 수 있다(통계청, 2021). 노동시장의 불안정성은 고용형태에서도 찾아볼 수 있는데 2003년 32.6%이

던 비정규직 비율이 증가추세를 보이다 2020년 36.3%로 급증하였다(통계청, 2021). 그뿐만 아니라 정규직·

비정규직 간 시간당 임금 격차는 유지되고 있었으며, 2000년 대비 2020년 임금 증가율이 비정규직(55%)보

다 정규직(70%)이 더 높다는 점을 미루어볼 때 우리 사회의 노동시장은 여전히 불안정한 상태라고 볼 수 

있다(고용노동부, 2020). 

불안정한 노동시장 안에서 대표적인 불안세대로 여겨지는 세대는 ‘청년층’이다. 이들은 학업을 마치고, 

처음 사회에 진출하는 시기일 뿐만 아니라 경제활동을 통해 독립, 결혼 등과 같은 생애과업을 수행하는 

시기임에도 불구하고 노동시장 내 불안정이 가장 크기 때문이다. 현재 청년 실업률은 10.0%로, 이는 전체 

실업률에 비해 약 2배 이상 높을 뿐만 아니라, 전 연령층에서도 가장 높은 수치이다(통계청, 2021). 또한, 

이들의 체감 실업률은 27.0%로 역대 가장 높은 수치인 것으로 나타났다(통계청, 2021). 이에 청년층 3명 

중 1명 이상은 ‘경제적 이유’로 부모로부터 독립하지 못하였으며, 결혼계획 또한 미루거나 포기한 것으로 

나타났다(한국보건사회연구원, 2018; 사람인, 2020). 생애주기에 있어 자신의 삶을 주체적으로 살아가기 시

작하는 단계가 청년기임에도 불구하고 이들은 불안정한 노동시장으로 인해 이를 수행할 여건이 되지 못하

는 것이다. 

청년층이 불안정한 노동시장 안에서 취업에 성공하더라도 ‘괜찮은 일자리’를 보장받지 못한다. 비정규직 
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비율은 증가하고 있으며, 이는 청년층에서 보다 크게 나타나고 있기 때문이다. 청년층 비정규직 비율은 약 

40.0%로 전체 비정규직 비율보다 높으며 그 증가추세 또한 가장 크다(통계청, 2021). 뿐만 아니라 청년층 

3명 중 1명은 150만원 미만의 저임금 일자리를 갖고 있는 것으로 나타났다(통계청, 2020). 이러한 청년층

의 상황은 이들이 불안정한 노동시장 안에서 힘겹게 취업에 성공하더라도, 그 불안정은 유지될 가능성이 

높다는 것을 보여준다. 

청년층의 노동시장 내 불안정성은 이들로 하여금 구직 자체를 단념하게 할 가능성도 배제할 수 없다. 

나아지지 않은 미래에 대한 기대 상실로 인해 구직 자체를 포기할 수 있기 때문이다. 실제, 청년층 구직단

념자는 전체 구직단념자 중 38%로 가장 큰 비중을 차지하고 있을 뿐만 아니라, 그 증가율 또한 전 연령

층에서 가장 높게 나타났다(통계청, 2020; 한국고용정보원, 2020). 이러한 청년층 구직단념은 충분한 인적

자본을 축적하지 못해, 향후 불안정 일자리는 물론, 취업기회조차 줄어들 가능성이 높다는 점에서 우려가 

제기된다. 이에 과거 취약계층에게 집중되어 있던 빈곤 문제가 점차 청년층으로 확대 및 심화되고 있는 

것을 볼 수 있다(변금선, 2012). 

청년층이 불안정한 노동시장에 놓여있더라도, 이들 부모의 사회계층에 따라 그 어려움은 다를 가능성이 

있다. 부모의 사회계층에 따라 자녀가 불안정한 노동시장 안에서 준비할 수 있는 ‘정도’가 다르기 때문이

다. 청년층의 불안정한 노동시장과 고학력화는 고등교육 수혜자 내에서도 대학특성에 따른 계층을 만들었

으며 이는 이들이 취업하는데 있어 중요한 역할을 한다. 이와 같이 취업에 있어 중요한 역할을 하는 청년

층의 대학특성의 수준은 부모의 사회계층이 높을 경우 더 높아진다(구인회·김정은, 2015). 부모의 사회계

층에 따른 청년층의 취업준비 ‘정도’는 입학 후에도 지속적으로 영향을 미치는데, 이는 고등교육 이수 이

외에도 사회가 요구하는 ‘조건’들이 있기 때문이다. 이에 청년들은 공인영어점수를 위한 사교육, 어학연수, 

자격증 등을 이수하기 위해 노력한다. 그러나 이와 같은 조건들을 이수하기 위해서는 경제적 여건이 기반

이 되어야 하며, 이에 부모가 원활한 지원이 가능한 높은 사회계층의 자녀일 경우 그렇지 않은 이들에 비

해 경쟁력 있는 ‘스펙’을 쌓을 수 있다(신광영·문수연, 2012; 김영란·장혜경·이윤석, 2017). 이와 같은 맥락

으로 고소득층 자녀의 경우 그렇지 않은 이들 보다 취업 준비 기간이 더 길게 나타났는데(변금선, 2015), 

이는 부모로부터 원활한 지원을 받을 수 있는 청년층의 경우 그렇지 않은 이들보다 충분한 취업준비가 가

능했기 때문이다. 따라서 청년층이 불안정한 노동시장 안에서 겪는 어려움은 사회계층에 따라 다를 가능

성이 높을 뿐만 아니라, 이는 일자리 질의 격차로 이어질 수 있다. 

부모의 사회계층에 따른 청년층의 일자리 질 격차는 그 시기에 국한되지 않는다. 현재 우리 사회의 불

안정한 노동시장 상황으로 미루어볼 때, 이들이 청년기에 질 낮은 일자리를 갖게 된다면, 이후에 갖는 일

자리 역시 이전과 유사할 가능성이 높기 때문이다. 우리나라의 비정규직 근로자가 1년 후 정규직으로 전

환되는 비율은 4.8%에 불과하며, 3년 후 전환되는 비율 역시 22.4%로 OECD 국가 중 최하위권에 속하는 

것으로 나타났다(OECD, 2013). 이러한 현상은 청년층에게 국한지어서도 나타났는데, 청년층의 1년 전 일

자리가 비정규직 일자리일 경우, 1년 후 일자리 역시 비정규직 일자리일 경우가 높은 것으로 나타났다(최

효미, 2014; 최요한, 2018). 이를 통해 이들은 청년층의 비정규직 일자리는 정규직 일자리로 이행하는 징검

다리 기능이 아닌, 비정규직 일자리에 머무르게 하는 덫으로 작용한다고 보고하였다. 이러한 결과들은 부

모의 사회계층에 따른 청년층의 일자리 질 격차가 그 시기에 국한되는 것이 아닌 유지될 가능성이 높다는 

것을 보여준다. 즉 청년기의 낮은 질의 일자리는 개인의 불안정으로 그치는 것이 아닌, 청년층이 속한 가

구의 경제적 어려움을 가중시키고, 나아가 후속 세대로 그 어려움을 이전 시킬 가능성이 높은 것이다(변

금선, 2015). 이는 부모-자녀 간 사회계층이 일자리를 통해 세습될 가능성이 높으며, 이는 ‘빈곤의 대물림’
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이라는 악순환을 발생시킬 가능성이 높다는 것을 의미한다. 따라서 부모의 사회계층과 청년층의 일자리 

간 관계를 살펴보는 것은 사회계층의 세대 간 이전의 과정을 구체적으로 살펴봄으로써 ‘빈곤의 대물림’ 

완화를 위한 방안을 모색할 수 있다는 점에서 중요하다.

빈곤의 대물림 완화를 위한 방안을 모색하기 위해 부모의 사회계층과 청년층의 일자리 간 관계를 살펴

본 몇몇 연구가 이루어졌다(최은영·홍장표, 2014; 김종성·이병훈, 2014; 김연아·정원오, 2016; 이용호·엄선

비·송지현, 2021). 이들 연구에 의하면, 비교적 높은 사회계층의 부모를 둔 청년은 낮은 사회계층의 부모를 

둔 청년에 비해 임금은 높고, 정규직일 확률이 높다고 나타났다(김종성·이병훈, 2014; 김연아·정원오, 2016, 

이용호 외, 2021). 반면, 최은영과 홍장표(2014)의 연구에서는 앞서 언급한 선행연구와는 상이한 결과가 나

타났는데, 사회계층이 가장 높은 1군 자녀의 직업이 1군일 확률이 2군의 자녀보다 낮게 나타났다. 또한, 2

군의 자녀와 3군의 자녀를 비교해봤을 때 이들의 직업군 차이는 없는 것으로 나타났다. 이상의 연구들은 

부모의 사회계층에 따라 청년층 일자리 격차를 규명하기 위한 시도를 하였다는 점에서 의의가 있지만, 다

음과 같은 한계점이 존재한다.

첫째, 다수의 선행연구가 부모의 사회계층과 자녀의 안정된 일자리 간 관계를 살펴보는 데 있어 개인의 

비관측된 이질성(individual unobservable heterogeneity)을 고려하지 못했다는 점이다. 이는 관측된 변인

은 아니지만, 부모 사회계층과 자녀 일자리 간 관계에 영향을 미칠 수 있는 개인특성을 고려하지 않았다

는 것을 의미하며, 이러한 추정은 전체 결과를 과소(과대) 추정할 우려가 있다(Wooldridge, 2002). 가령, 

높은 사회계층의 자녀가 월등히 높은 취업 동기를 가지고 있어 안정된 일자리를 갖게 되는 경우라면, 이

는 부모 사회계층에 따른 결과라고 보기에는 한계점이 존재한다. 

둘째, 자녀의 고용형태를 취업한 이들로 한정시켰다는 점이다. 그러나 앞서 언급하였던 것처럼 현재 청

년층의 실업률은 매우 높을 뿐만 아니라, 이에 포함되지 않는 구직단념자 또한 증가하고 있는 추세이다. 

이러한 상황에서 취업한 청년만을 대상으로 분석이 이루어진다면, 부모의 사회계층에 따른 고용형태 격차

는 편의(bias)된 결과일 가능성을 배제할 수 없다. 비교적 사회계층이 낮은 부모의 자녀(청년)은 사회계층

이 높은 부모의 자녀(청년)에 비해 첫 일자리 지속기간은 짧고 이직 및 실직은 더 많은 것으로 나타났다

(임창규·윤인진, 2011). 이는 사회계층이 낮은 부모의 청년은 조사 기간 내 무직이었을 가능성이 높다는 

것을 보여준다. 가령, 사회계층이 낮은 부모의 자녀는 무직이었기 때문에 정규직-비정규직 격차 분석에 포

함되지 않았고, 이에 그 격차가 과소(과대)추정이 되었을 가능성이 있다. 

이에 본 연구에서는 이상 언급한 두 가지 한계점을 고려하여 청년층의 일자리 고용형태를 정규직, 비정

규직, 실업자, 비경제활동자로 구분하여 부모의 사회계층에 따른 격차를 살펴볼 것이다. 뿐만 아니라 부모

의 사회계층과 자녀의 고용형태 간 관계를 살펴보는데 있어 영향을 미칠 수 있는 비관찰된 이질성

(unobservable heterogeneity)을 통제할 수 있는 패널 다항로짓모형(panel multinomial logit model)을 활

용할 것이다. 이를 통해 내생성 문제를 보완하고자 한다. 이는 부모의 사회계층이 자녀(청년)의 고용형태

에 미치는 영향을 보다 엄밀히 살펴볼 수 있을 것으로 기대된다. 
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제2  이론  배경

1. 고용형태의 개념

개인의 생애 있어 청년기 일자리는 중요한 의미를 갖는다. 앞서 서론에서 언급하였듯, 노동시장 간 이

동이 고착화되어 있는 상황에서 청년기 일자리는 중·장년기까지 이어져 전 생애 영향을 미칠 수 있기 때

문이다. 그럼에도 불구하고 대다수 청년층은 생애 처음 노동시장에 진입하기 때문에 불안정한 성과를 나

타낼 가능성이 있다. 그러나 이와 같은 성과가 개인의 노력이 아닌, 부모가 가진 자원 등과 같은 특성으로 

인한 결과라면, 이 성과는 빈곤의 악순환 및 대물림으로 이어질 가능성이 높다. 특히, 청년층의 노동시장 

내 높은 불안정성과 이들의 고학력화가 맞물려, 일자리 선택에 있어 사교육의 역할이 중요한 시점에서 그 

가능성은 클 것으로 판단된다. 때문에 청년층의 노동시장 내 불안정성이 부모의 사회계층에 따라 격차가 

나는지 살펴보는 것은 필요하다. 이에 본 연구에서는 청년층의 노동시장 내 불안정성을 고용형태로 정의

하여, 부모의 사회계층 간 관계를 살펴볼 것이며, 먼저 고용형태의 개념부터 살펴보고자 한다.

근로자의 고용형태는 정규직과 비정규직 그리고 실업으로 구분한다. 통상 정규직은 사용자에 의해 직접 

고용되어 고용과 사용이 동일하고, 정년까지의 고용이 보장되는 고용형태를 말하며, 그 외의 고용형태를 

비정규직이라고 한다(조애진, 2009; 고용노동부, 2014). 이렇듯, 비정규직이라는 용어는 명확하게 정의된 것

이 아닌 정규직의 잔여적 개념으로 이해되고 있으며, ‘표준적인 고용관계’에서 벗어난 고용형태를 모두 포

함하는 개념으로 이해할 수 있다(장신철, 2012). 이를 구체적으로 살펴보면 다음과 같다.

국외의 경우, OECD는 비정규직과 비슷한 개념으로 임시직 근로자(temporary worker)와 시간제 근로자

(part time worker)를 사용하며, 임시직 근로자에는 파견근로자, 계절 근로자 등이 포함되어 있다. 미국에

서 역시 비정규직의 개념은 명확하지 않으나, 비정규직을 대부분 고용 불안정과 저임금, 낮은 복지 수준 

등의 특징을 가진 다양한 고용형태로 보고 있다(Barker, 1993; Polivka & Nardone, 1989; Spalter-Roth & 

Hartmann, 1998). 또한 유럽에서도 비정규직을 고용 불확실성, 제도적 보호 부재, 임금 상승과 승진기회 

미비 등과 같은 불안정 노동으로 설명되며, 일본 역시 비정규직에 대한 일반적 정의가 아닌, 계약 기간·형

태·근무시간 등의 정규직 요건에 하나라도 해당하지 않는 경우 비정규직 고용형태라고 보고 있다.

국내의 경우, 통계청에서 실시하는 ‘경제활동인구조사’에서 고용계약 기간의 정함이 없고, 1년 이상인 

근로자를 상용직, 1개월-1년 미만 임시직, 1개월 미만 일용직으로 분류하고 있는데, 임시직과 일용직을 합

쳐 비정규직으로 구분하고 있다(박근배, 2009). 노동부의 ‘사업체 노동실태보고서’ 또한 이와 같은 기준으

로 비정규직을 구분한다. 즉, 계약기간과 시간 등을 기준으로 구분하는 것이다. 이와 비슷한 맥락으로 다

수의 연구에서는 비정규직을 계약기간, 계약형태, 근로시간 등을 기준으로 정규근로에서 벗어난 특성의 모

든 고용형태로 구분하기도 한다(노진귀, 2000; 한준·장지연, 2000; 윤진호 외 2001; 이용호 외, 2021). 

이상의 정규직과 비정규직의 개념과 구분 기준에 대해 살펴보았을 때, 정규직의 가장 큰 특징은 안정성

이라는 것을 알 수 있다. 정규직은 자발적으로 그 일자리를 유지할 수 있고, 상용직이고, 직접고용에 놓여

져 있기 때문에 복지와 임금수준 역시 좋을 수 있는 것이다. 반면, 비정규직은 정규직과 반대의 상황에 놓

여져 있어 노동시장 내 불안정성이 클 수 밖에 없다. 이에 본 연구에서는 앞서 살펴본 선행연구들을 토대

로하여 정규직과 비정규직을 고용관계, 근로시간형태, 근로계약유무, 근로지속가능성의 기준으로 구분하고

자 한다. 즉, 네 가지 기준에 모두 해당하면 정규직이며, 그렇지 않을 시 비정규직으로 구분한다. 
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2. 부모 사회계층에 따른 청년의 고용형태 련 이론 

청년층의 노동시장 성과를 결정하는 요인에 관한 선행연구들은 크게 개인주의적 관점과 구조주의적 관

점으로 나누어 진행되어왔다. 개인주의적 관점은 청년층의 노동시장 내 성과는 개인의 교육, 직업훈련, 직

업경력 등과 같은 인적자본에 의해 결정된다는 인적 자본론(Human Capital Theory)을 근거로 진행되었다

(Becker, 1964; Swell & Hauser, 1975). 이 외에도 개인의 구직활동 정도에 따라 노동시장 내 성과가 변화

한다는 일자리 탐색론(Job Search Theory) 등이 존재한다(Holzer, 1988; Jensen & Westergard-Nielsen, 

1987). 구조적 관점에서는 청년층의 노동시장 성과를 결정하는 요인을 개인의 능력보다는 이들이 속한 환

경의 구조적 특성에 초점을 맞추는데, 대표적으로 지위획득이론, 이중노동시장이론 등이 있다. 이렇듯, 청

년층의 노동시장 내 성과를 설명하는데 있어 개인주의적 또는 구조주의적 관점으로 설명이 가능하다. 그

러나 앞서 서론에서 살펴보았던 것처럼, 현 청년층의 특성과 노동시장 내 불안정성을 고려해봤을 때, 이들

의 노동시장 내 성과를 결정하는 요인은 개인의 능력 보다는 이들이 속한 구조적 특성일 가능성이 높을 

것으로 판단된다. 이에 본 연구에서는 이들이 속해 있는 가족배경에 대해 초점을 맞추고자 지위획득이론

을 토대로 청년층의 노동시장 내 성과를 설명할 것이다. 또한, 이들의 노동시장 성과가 가지는 중요성을 

설명하기 위해서는 이중노동시장이론을 토대로한다. 구체적인 내용은 다음과 같다.

먼저, Blau 와 Duncan(1967)이 제시한 지위획득이론(Status attainment theory)에서는 개인이 노동시장 

내 성과를 성공적으로 달성하기 위해서는 개인의 교육수준, 부모의 직업 지위, 학력과 같은 가족 배경이 

중요한 변인이라고 주장한다. 이들은 개인의 교육수준이 노동시장 성과를 결정하는 가장 중요한 변인이지

만, 그 교육수준을 결정하는 것이 가족배경이라고 설명한다. 지위가 높은 부모는 자녀에게 많은 교육의 기

회 제공과 투자를 하여 이들의 높은 노동시장 성과를 위해 노력할 수 있지만, 지위가 낮은 부모는 자신의 

자녀를 위해 노력할 수 있는 한계가 있기 때문이다. 즉, 가족배경은 개인의 노동시장 성과를 결정하는 직

접적인 요인은 아니지만, 이를 결정하는 개인의 교육수준에 가장 큰 영향을 미치기 때문에 결국, 중요한 

요인이 된다. 이는 부모의 사회계층이 자녀의 노동시장 내 성과에 영향을 미치고, 이 시기의 노동시장 성

과는 생애 전반에 영향을 줄 수 있다는 것을 미루어볼 때(변금선, 2015), 부모-자녀 간 사회계층은 대물림 

될 가능성이 높다는 것을 보여준다. 이에 개인의 노력과 의지에 상관없이 귀속적으로 획득되는 지위인 가

족배경에 따른 노동시장 성과는 사회 불평등 현상으로 인식된다(Blau & Duncan, 1967; 신광영, 2004). 따

라서 본 연구에서는 지위획득이론을 근거로 부모의 사회계층이 비교적 낮을수록 청년의 고용형태(정규직·

비정규직·실업자·비경활자)는 불안정하다고 가정한다. 

Doeringer 와 Piore(1971)가 제시한 이중노동시장이론(Labor market segmentation)은 개인이 청년기에 

가지는 일자리의 중요성에 대해서 설명이 가능하다. 이 이론에서는 노동시장을 1차 노동시장과 2차 노동

시장으로 구분하여 설명한다. 1차 노동시장은 상대적으로 높은 임금 및 노동조건, 많은 승진기회, 고용 안

정성이 보장되어있는 일자리가 모여있다. 반면, 2차 노동시장에는 낮음 임금, 열악한 노동조건, 적은 승진 

기회, 고용 안정성이 보장되어있지 않은 일자리가 모여있어 높은 실업률과 노동력의 이동이 빈번하다. 본 

이론에서는 이와 같이 구분된 1차 노동시장과 2차 노동시장 간 이동은 어려운 것으로 보고 있다. 2차 노

동시장에 속한 노동자가 개인의 노력으로 인적자본을 향상시켜 1차 노동시장에서의 직무수행이 가능하더

라도, 2차 노동시장의 경험으로 인한 낙인이 1차 노동시장으로의 진입을 방해하기 때문이다(Soskice, 1994; 

유재연, 2018). 이에 초기 일자리가 어느 노동시장에 속해져있느냐에 따라 개인 생애 전반의 소득 격차 또

한 커질 것으로 판단된다. 즉, 만일 청년기 때 2차 노동시장에 놓여져 있는 일자리를 갖게 된다면 이는 지
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속될 가능성이 높기 때문에 근로빈곤의 장기화를 야기할 가능성이 높다. 이에 청년기 일자리가 중요한 의

미를 갖는 것이다. 이러한 논지는 우리나라의 경우 비정규직 근로자가 1년 후 정규직으로 전환되는 비율

이 OECD 국가 중 최하위권에 속해있다는 점을 미루어볼 때, 그 중요성은 더 크다. 이에 본 연구에서는 

이중노동시장이론을 근거로, 청년기 일자리의 중요성을 설명하고자 한다.

본 연구에서는 지위획득이론을 토대로 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태가 불안정하다고 가정

하였다, 또한, 이중노동시장이론을 토대로 그 고용형태는 유지될 가능성이 높기 때문에 청년기 일자리의 

중요성에 대해 설명하였다. 이는 개인이 청년기에 갖게 되는 일자리로 인한 향후 영향이 부모의 사회계층

에 따라 다르게 나타날 수 있다는 것을 의미한다. 즉, 부모의 비교적 낮은 사회계층으로 인한 청년의 불안

정한 고용형태는 개인 빈곤의 장기화 문제와 더불어 계층 간 격차를 심화시킬 수 있다. 빈곤의 대물림이

라는 악순환이 반복된다는 것이다. 이에 청년의 고용형태가 부모의 사회계층에 따라 어떠한 차이가 나는

지 살펴보고, 이를 완화하려고 하는 노력은 필요한 것이다. 

이러한 중요성에 입각하여 본 연구에서는 이상 살펴본 이론들을 근거로, 부모의 사회계층에 따른 청년

의 고용형태 격차를 살펴보고자 한다.

3. 선행연구

청년층의 불안정한 고용문제가 지속 되면서, 이를 구조적 관점에서 바라보고자 하는 연구들이 다수 진

행되어왔다. 이에 청년층이 속한 가족배경을 중심으로 살펴본 연구들 또한 증가하고 있는 추세이다(임창

규). 본 연구에서는 부모의 사회계층과 청년의 고용형태 간 관계를 살펴보는 것이 목적이므로 이들의 가

족배경을 중심으로한 선행연구들을 살펴보고자 한다. 

먼저, 국내연구에서는 부의 직업계층과 자녀의 첫 일자리 지속기간·이직·실직 간 관계를 살펴본 연구가 

있다(임창규·유인진, 2011). 그 관계를 살펴본 결과, 부의 직업이 중간계층 이상인 자녀는 하류계층의 자녀

에 비해 그 직업을 세습 받을 확률이 높을 뿐만 아니라, 세습 받을 경우 지속기간은 길고, 이직 및 실직 

횟수는 적은 것으로 나타났다. 이는 부의 직업계층이 낮은 경우 그 자녀는 이를 세습 받지 않고 벗어나기 

위해 노력하지만, 직업계층이 높은 부의 자녀가 이를 유지하려고 노력하기 때문에 결국 계층 간 이동이 

어렵다는 것을 보여준다. 한편, 부모의 직업이 자녀의 직업에 직접적으로 미치는 영향을 규명하기 위한 연

구들도 몇몇 존재했다(김종성·이병훈, 2014; 최은영·홍장표, 2014; 김연아·정원오, 2016; 이용호 외, 2021). 

이들 연구에서는 사회계층이 비숙련 노동자인 자녀의 경우, 사무직 노동자의 자녀에 비해 임금수준과 직

업지위 수준이 낮은 것으로 나타났으며(김종성·이병훈, 2014), 부모가 비정규직일 경우 자녀의 첫 일자리 

또한 비정규직인 것으로 나타났다(김연아·정원오, 2016). 또한, 이들 연구의 내생성(endogeneity)문제를 보

완한 이용호 외(2021)는 부모의 사회계층이 사무직인 자녀의 경우 전문관리직 자녀에 비해 저임금·비정규

직 일자리일 가능성이 높고, 비숙련 노동자인 경우에는 비정규직일 가능성만 높다고 보고하였다. 한편, 자

녀의 일자리에 미치는 부모의 영향을 사회계층이 아닌, 소득과 교육수준을 중심으로 살펴본 연구도 존재

했다(최필선·민인식, 2015; 변금선, 2015). 그 결과, 부모의 소득과 교육수준은 자녀의 임금수준에 긍정적인 

영향을 미치는 것으로 나타났다.

국외에서도 부모특성에 따른 자녀의 노동시장 내 성과를 살펴본 연구들이 존재했다. 이들은 대체로 자

녀의 학교-노동시장 이행 패턴을 유형화하여 부모의 사회계층과의 관계를 살펴보았다(Elman & 

O`Rand,2004; Vuolo, Mortimer, & Staff, 2014; Giudici & Pallas, 2014). 먼저, Elman & O`Rand(2004)는 

베이비부머세대를 대상으로 부모의 사회경제적 지위, 교육수준에 따른 노동시장 이행을 살펴보았다. 그 결
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과, 부의 직업지위와 모의 교육수준이 높은 경우, 이들은 대학을 빠르게 졸업하고 높은 임금 일자리를 갖

는 것으로 나타났다. 반면, 부모의 교육수준 및 직업지위가 낮을수록 대학을 일찍 그만두고, 노동시장에 

진입하여 저임금 일자리에 정착하였다. 또한, Vuolo et(2014)는 부모의 소득수준과 학력이 높을수록 대졸-

취업의 과정이 원활한 유형에 속할 가능성이 높고, 고졸-미취업 또는 대입-미취업 유형일 가능성이 낮다고 

보고하였다. 이와 같은 맥락으로 Giudici & Pallas(2014) 또한, 부모 교육수준이 낮을수록 자녀는 고등학교 

졸업 5년 후, 미취업이거나 노동시장에 일찍 진입하여 파트타임으로 일하는 유형에 속할 가능성이 높다고 

보고하였다. 

이상의 선행연구들은 자녀가 노동시장 안에서 안정적인 일자리를 갖기 위해서는 부모의 사회계층, 학력, 

소득과 같은 부모특성이 중요하다는 것을 보여준다. 그러나 이들은 앞서 서론에서 언급하였던 것처럼 비

관측된 이질성(unobservable heterogeneity)으로 인한 내생성(endogeneity)문제를 해결하지 못했다는 점과 

대상을 취업한 청년층으로 한정시켰다는 한계점이 존재한다. 내생성 문제를 해결하려고 하는 시도는 이용

호 외(2021)연구와 Elman & O`Rand(2004)의 연구가 유일했는데, 이들 역시 무직을 포함시키지 않았거나

(이용호 외, 2021) 청년층을 대상으로 하지 않았다는 한계점이 존재한다(Elman & O`Rand, 2004). 이에 본 

연구에서는 청년층을 취업한 대상 뿐만 아니라, 실업자, 비경제활동자까지 모두 포함하여 내생성 문제를 

완화시킬 수 있는 패널다항로짓모형(panel multinomial logit model)을 활용하고자 한다.

제3  연구방법

1. 분석자료  연구 상

본 연구에서는 한국복지패널 10-15차년도(2015년-2020년) 자료를 분석에 활용하였다. 한국복지패널 자료

는 조사 대상의 기본적인 생활실태 뿐만 아니라 경제활동 및 가족배경 등과 관련한 정보를 매년 추적조사

하고 있다. 때문에 개인의 직업정보와 가족관계 등에 대한 변수가 구체적으로 제시되어있다. 특히, 개인에 

대한 조사뿐만 아니라 개인이 속해 있는 가구의 가구원에 대해서도 조사하고 있어 부모-자녀 간 다양한 

정보 연결이 가능하다. 이에 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차를 살펴볼 수 있으므로 본 연

구에 적합한 자료라고 판단하였다.

주요대상인 청년은 10차년도 기준 19~34세 이하인 사람으로1) 조사 기간에 군 복무와 정규교육기관에 

재학 중인 이들은 제외하였다. 이에 청년의 부모 정보는 10차년도 기준으로 매칭하였으며, 가구주에 대한 

정보는 가구자료를 통해, 가구주의 배우자 정보는 배우자 개인자료를 가구주와 매칭하여 파악하였다. 최종

적으로는 10차년도 기준 청년 중, 조사기간 동안 임금근로와 미취업을 경험한 이들을 기준으로 9,440명의 

불균형 패널(unbalanced panel)을 구축하여 분석에 활용하였다. 

1) 청년기본법 제1장 제3조에는 청년을 ‘19세 이상에서 34세 이하인 사람’으로 규정하고 있다.



288 2021년 한국복지패널 학술대회

2. 변수설명

1) 종속변수

본 연구에서 활용된 종속변수는 청년층의 고용형태이다. 먼저, 취업한 이들의 고용형태는 4가지 문항(고

용관계, 근로시간형태, 근로계약유무, 근로지속가능성)을 기준으로 구분하였다. 고용관계는 ‘직접고용·간접

고용·특수고용’으로 묻고 있으며, 근로계약은 ‘시간제·전일제’, 근로지속가능성은 ‘지속가능·불가능’으로 묻

고 있다. 이에 직접고용, 전일제, 무기계약, 지속가능에 모두 해당하는 이들을 정규직으로 구분하였으며, 

그 외는 비정규직으로 설정하였다. 미취업인 이들의 구분은 2가지 문항(경제활동상태, 비경제활동 사유)을 

기준으로 구분하였다. 실질적인 실업상태에 놓인 청년을 실업자로 규정하기 위해 ‘최근 4주간 구직활동을 

한 사람’에 해당하는 이들 이외에도 비경제활동 사유가 ‘취업준비’, ‘구직활동포기’에 해당하는 이들도 실

업자에 포함하였다. 이 외의 ‘근로무능력’, ‘가사’, ‘양육’, ‘간병’, ‘근로의사 없음’, ‘기타’는 비경제활동자로 

포함하였다.

2) 독립변수

본 연구에서 활용된 독립변수는 청년의 부모 사회계층이며, 이를 구분하기 하기 위해 EGP사회계층모형

을 활용하였다. EGP사회계층모형은 에릭슨(Erickson)과 포르토카레로(Portocarrero)가 골드소프

(Goldthorpe)의 사회계층모형을 기반으로 일자리가 처한 시장위치와 작업위치를 중심으로 분류한 모형이

다(Erickson and Goldthrope, 1992). 시장위치는 임금과 고용안정성 및 승진 가능성과 관련이 있고, 작업 

위치는 자율성 및 통제 등과 관련된다(남춘호, 2011). 이들은 이를 기준으로 사회계층을 11계급 및 6계급

으로 분류하였다. 구체적으로는 전문가와 관리직으로 구성된 서비스계급(Ⅰ,Ⅱ), 행정 및 영업, 판매직으로 

구성된 사무직(Ⅲa, Ⅲb), 농민(Ⅳc), 자영업자(Ⅳa, Ⅳb), 숙련된 육체노동자(Ⅴ,Ⅵ), 비숙련 육체노동자(Ⅶa, 

Ⅶb)로 분류되어있다. 여기서 자영업자는 소규모 자영업자로 피고용인이 10인 이하 또는 없는 이들로 구

성되어 있으며, 피고용인이 10인 이상인 자영업자는 서비스계급에 포함된다. 본 연구에서는 이와 같은 분

류를 1988년 국제표준직업분류(ISCO-88) 코드로 매칭한 간즈붐(Ganzeboom)과 트레이만(Treiman)의 연구

를 참조하여 제7차 한국표준직업분류(KSCO-07)를 토대로 사회계층을 분류하였으며, 소수인 농업인은 비숙

련 노동자에 포함시켰다(Ganzeboon and Treiman, 1996). 최종적으로 부모의 사회계층은 가구주를 기준으

로 전문관리직, 사무직, 자영업자, 숙련노동자, 비숙련노동자로 분류하였다. 만일, 가구주 정보가 누락되어 

있는 경우 그 배우자 정보로 대체하였다.

3) 통제변수

본 연구에서 활용된 통제변수는 선행연구를 바탕으로 개인특성과 부모특성으로 구성하였다(이필남·김경

년, 2012; 김종성·이병훈, 2014; 최은영·홍장표, 2014; 변금선, 2015; 김연아·정원오, 2016; 이용호·이원익, 

2020; 이용호 외, 2021). 개인특성은 성별(남성=1), 연령, 교육년수, 혼인상태(기혼=1), 거주지(서울=1), 장애 

및 만성질환 유무(유=1), 가구균둥화를 한 로그가처분소득으로 구성하였다. 부모특성은 부모교육년수와 경

제활동상태, 직장규모로 구성하였다. 
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3. 분석방법

본 연구에서는 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태를 파악하기 위해 패널 다항로짓모형(panel 

multinomial logit model)을 활용하였다. 다항로짓모형은 종속변수가 세 가지 범주 이상이고, 비순서형 선

택의 특성을 가질 때 활용 가능한 모형이다. 만일, 청년 i의 t시점의 고용형태가 j일 때 효용함수를 (식 1)

으로 표현할 수 있다.

       ···················································································· (식 1)

(식 1)에서 는 청년층 고용형태별 상수항,  는 청년 i의 고용형태가 j일 때, 그 부모의 사회

계층이며, 는  에 대한 추정계수이다. 이러한 식에서 청년 개인의 비관찰된 이질적 특성

(unobservable heterogeneity)을 분석에 고려하지 않고 청년 i가 고용형태 j일 확률을 나타낸다면 (식 2)과 

같다.

  



  



exp   

exp   
        ·························································  (식 2)

(식 2)에서 j=1은 정규직, j=2 비정규직, j=3 실업자, j=4 비경제활동자를 의미하며, 이를 추정할 때 각 

오차항은 서로 독립적이라고 가정한다. 이에 기준이 되는 고용형태를 선택하고, 이에 따라 다중로짓모형을 

활용하여 추정한다. 

그러나 본 연구에서 활용한 자료와 같이 청년층이 시간에 따라 반복적으로 관찰되는 패널자료에서는 

자료를 통해 관찰되지 않은 개인의 이질적 특성들이 존재한다. 이에 이러한 이질적 특성들의 영향을 고려

한다면 (식 2)는 다음 (식 3) 같이 변화한다. 

  


  



exp   

exp   
       ···················································  (식 3)

 여기서 는 비관찰된 이질적 특성을 의미하며, 각 개인에 따라서는 변화하지만, 개인 내에서는 시간

에 따라 변화하지 않는 특성을 나타낸다. 이 같은 를 추정해야 할 모수로 간주하면 고정효과모형(fixed 

effects model)을 적용하고, 확률변수로 간주하면 확률효과모형(random effects model)을 적용한다. 그런데 

고정효과모형은 모수에 대한 불편추정량(unbiased estimator)을 얻을 수 있지만, 선택 대안 간의 상관성을 

고려하지 않는다는 단점이 존재한다(민인식·최필선, 2019). 특히, 다항로짓모형과 같이 3가지 이상의 선택 

대안이 존재하는 경우에는 대안 간의 상관성이 존재할 가능성이 높기 때문에 이를 고려해야 한다. 가령, 

청년층이 정규직, 비정규직, 실업자, 비경제활동자 중 하나를 선택할 수 없는 상황에서 다른 3개 중 하나

를 선택하려고 할 때, 그 3가지 사이의 선택확률이 동일하게 유지되는게 아니라 선택할 수 없는 하나와 
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가장 유사한 것을 선택할 확률이 높기 때문이다. 이는 고정효과모형을 활용할 시, 어떤 범주를 기준 범주

(base category)로 정하느냐에 따라 그 결과가 달라진다는 것을 의미한다. 이에 본 연구에서는 를 확률

변수로 간주하여, 각 범주의  간 상관성 및 독립성을 가정할 수 있는 확률효과모형을 활용하고자 한

다2). Rabe-Hesketh and Skrondal(2012)은 선택 대안 간 확률효과항 사이의 상관성을 고려한다면, IIA 가

정3)이 완화될 수 있음을 설명하였다. 이에 본 연구에서는 선택 대안 간 확률효과를 독립적이라고 가정하

여 패널 확률효과 다항로짓모형(panel random effects multinomial logit model)을 활용한다.

제4  연구결과

1. 연구 상 일반  특성

본 연구는 한국복지패널 10-15차년도 자료를 활용하여 분석하였다. 주요 분석대상은 청년층이며, 이들의 

일반적 특성은 <표 1>에 제시되어있다. 분석에 활용된 전체 관측치는 9,440명이며, 불균형 패널

(unbalanced panel) 형태로 구축하였다. 

먼저, 개인특성을 고용형태별로 살펴보면, 대체로 남성과 여성의 비율이 비슷하게 나타났지만, 무직의 

경우 여성의 비율이 80.7%로 남성에 비해 훨씬 높게 나타났다. 이는 무직의 경우 배우자 있음이 69.1%로 

다른 고용형태에 비해 그 비중이 많다는 점과 함께 설명이 가능하다. 여성의 경우 결혼을 하게 되면 출산 

및 육아 등으로 인해 노동시장에서 벗어날 수 밖에 없는 상황에 놓일 가능성이 높다. 이에 여성과 혼인상

태가 무직에서 가장 높은 비중을 나타냈을 것으로 유추된다. 연령의 경우 대체로 고용형태별 비슷하게 나

타났으나, 실업자에서 27.6세로 가장 낮게 나타났다. 이는 대체로 청년층이 학업 종료와 동시에 취업준비

를 시작하기 때문에 타 고용형태에 비해 평균연령이 낮게 나타난 것으로 유추된다. 각 고용형태별 교육수

준은 모두 평균 4년제대졸로 나타났다. 거주지의 경우, 취업상태인 정규직(21.1%) 및 비정규직(22.2%)에서 

서울에 거주하는 비중이 높게 나타났는데, 이는 청년층이 취업을 위해 일자리가 비교적 많은 서울로 이동

할 확률이 높기 때문이다. 또한 장애 및 만성질환이 있는 경우 실업상태(27.2%)에 가장 많은 비중을 나타

냈고, 취업하더라도 비정규직(19.1%)에 그 비중이 높게 나타났다. 로그가처분소득의 경우 정규직은 

8.0(2,980만원), 비정규직 7.8(2,440만원), 실업자 7.5(1,808만원), 비경제활동자 7.6(1,998만원)으로 나타났다. 

부모특성을 살펴보면, 청년층 고용형태별 부모의 교육수준은 평균 고졸인 것으로 나타났다. 주요독립변

수인 부모의 사회계층을 살펴보면, 부모가 전문관리직일 경우 청년의 고용형태는 정규직-실업자-비경제활

동자-비정규직 순으로 비중을 나타냈다. 사무직인 경우에는 비정규직-비경제활동자-실업자-정규직 순이었

고, 숙련노동자일 경우에는 비정규직-실업자-정규직-비경제활동자 순으로 나타났다. 비숙련노동자일 경우에

는 실업자-비정규직-비경제활동자-정규직 순으로 나타났고, 자영업자일 경우에는 정규직-비경제활동자-비정

규직-실업자 순으로 나타났다. 마지막, 무직인 경우에는 비경제활동자-비정규직-실업자-정규직 순으로 나타

났다. 비교적 사회계층이 높다고 판단되는 전문관리직 부모의 자녀는 다른 사회계층의 자녀에 비해 정규

직일 가능성이 높은 것을 알 수 있다. 이는 자영업자인 부모의 자녀에게도 동일하게 나타나지만, 자영업자

인 부모의 자녀의 정규직 다음으로 높은 비중은 비경제활동자-비정규직-실업자인 반면, 전문관리직 부모의 

자녀는 실업자-비경제활동자-비정규직인 것을 알 수 있다. 이러한 양상은 전문관리직 부모의 자녀는 충분

2) 확률효과 다항로짓 모형에서는 각 선택대안의 에 대해 다변량 정규분포를 가정한다(민인식·최필선, 2019).

3) IIA가정(Independence of Irrelevant Alternatives)은 선택 대안 간 상관성이 존재하지 않는다는 가정이다.
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한 취업지원을 통해 정규직에 취업하기 위해 노력할 수 있지만, 자영업자 부모의 자녀는 정규직이 아닐시, 

비정규직을 선택하였기 때문이라고 유추된다. 즉, 부모의 사회계층에 따라 고용형태 격차 뿐만 아니라 안

정된 일자리로 이행하는 과정에도 격차가 발생할 가능성이 높다. 부모경제활동상태에서는 부모가 상용직

일 경우 청년층은 실업자(27.1%)가 가장 많은 비중을 차지하였고, 임시직은 비정규직(29.8%), 자영업자는 

정규직(30.4%)로 나타났다. 부모직장규모에서는 100인 미만에 종사할 경우 청년층의 고용형태는 정규직, 

100-300인 미만은 비정규직, 300인 이상은 실업자가 가장 많은 비중을 차지했다. 

2. 주요결과

1) 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태 전환률 비교

<표 2>는 부모의 사회계층에 다른 청년의 고용형태 전환률을 비교한 것이다. 구체적으로 살펴보면, 전

문관리직 부모의 자녀는 다른 사회계층 부모의 자녀에 비해 정규직을 유지할 확률(89.9%)이 높은 것으로 

나타났다. 또한, 이들의 자녀는 다른 사회계층의 자녀에 비해 정규직에서 비정규직으로 하향이동할 확률

(1.6%)은 가장 낮지만, 비정규직에서 정규직으로 상향이동할 확률(29.0%)은 가장 높게 나타났다. 한편, 실

업을 유지할 확률(60.2%)도 비교적 높게 나타났는데, 이는 전문관리직 부모의 원활한 지원으로 인해 충분

히 취업준비를 할 수 있었기 때문이라고 유추된다. 이러한 논지는 전문관리직 부모의 자녀 실업 유지율과 

비슷한 비숙련노동자 부모의 자녀(59.0%) 또는 무직 부모의 자녀(67.4%)와 실업-정규직 이동률을 비교해보

<표 1> 연구 상 일반  특성

구분
청년층 고용형태

정규직 비정규직 실업자 비경제활동자 전체

성별(남성=1) 48.1 42.2 47.1 19.3 42.1

연령 30.7(4.2) 28.6(5.0) 27.6(4.5) 30.4(5.4) 29.6(4.8)

교육수준 15.0(1.6) 14.3(1.9) 14.3(1.9) 13.9(1.9) 14.5(1.8)

가구원수 3.1(1.2) 3.2(1.2) 3.4(1.1) 3.5(1.0) 3.2(1.1)

혼인상태(배우자있음=1) 34.1 21.1 6.0 69.1 31.1

거주지(서울=1) 21.1 22.2 18.1 13.3 20.0

장애/만성질환(유=1) 15.4 19.1 27.2 18.1 18.4

로그가처분소득 8.0(0.7) 7.8(1.0) 7.5(1.3) 7.6(0.8) 7.8(0.9)

부모교육수준 11.3(3.1) 11.4(3.2) 11.5(3.2) 11.1(3.1) 11.4(3.1)

부모사회계층

전문관리직 8.7 5.4 7.9 6.7 7.3

사무직 11.0 14.5 11.2 14.0 12.3

숙련노동자 18.4 19.3 18.8 16.0 18.4

비숙련노동자 12.7 14.9 16.7 14.3 14.2

자영업자 29.6 23.8 22.9 25.5 26.6

무직 19.8 22.0 21.7 23.5 21.2

부모경제활동상태

상용직 24.6 24.1 27.1 25.0 25.0

임시직 25.1 29.8 28.0 25.5 26.9

자영업자 30.4 24.1 23.1 25.8 26.9

부모직장규모

100인 미만 66.1 62.3 60.2 62.6 63.6

100-300인 미만 4.7 7.0 6.6 4.1 5.6

300인 이상 9.4 8.6 11.4 9.6 9.6

n 4,052 2,388 1,715 1,285 9.440

주: 괄호와 같이 표기되어있는 것은 평균(표준편차), 없는 것은 %
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았을 때, 전문관리직 자녀가 13.3%로 비숙련노동자 자녀(9.3%)와 무직 자녀(8.13%)보다 더 높다는 것이 근

거가 될 수 있다. 또한 전문관리직 부모의 자녀는 비경제활동자에서 정규직으로 상향이동 확률(9.4%)도 다

른 사회계층의 자녀에 비해 약 2배 정도 높은 것으로 나타났다. 

2) 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차

<표 3>는 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차를 확률효과 다항로짓모형(random effect 

multinomial logit model)을 활용하여 추정한 결과이다. 선택 대안 간 확률효과를 독립성 가정하여 추정하

였으며, 준거집단은 정규직이다. 해석은 RRR(Relative Risk Ratio)값을 중심으로 한다. 

먼저, 비정규직 모형의 개인특성을 살펴보면, 연령이 한 단위 증가할 때 정규직 대비 비정규직일 확률

은 13% 감소하는 것으로 나타났다(RRR=0.879, p<.001). 교육수준 또한 증가할 경우 정규직 대비 비정규직

일 확률이 11% 감소하는 것으로 나타났다(RRR=0.893, P<.001). 반면, 가구원수는 증가할수록 정규직 대비 

비정규직일 확률이 약 1.26배 증가하는 것으로 나타났으며(RRR=1.262, p<.001), 기혼은 미혼에 비해 정규

직 대비 비정규직 확률이 53% 감소하는 것으로 나타났다(RRR=0.471, p<.001). 또한, 가처분소득은 증가할

<표 2> 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태 환률
정규직 비정규직 실업자 비경제활동자 계

전문관리직

정규직 89.89 1.60 5.85 2.66 100

비정규직 29.03 58.06 11.29 1.61 100

실업자 13.25 20.48 60.24 6.02 100

비경제활동자 9.38 6.25 12.50 71.88 100

계 55.07 15.89 19.73 9.32 100

사무직

정규직 비정규직 실업자 비경활자

정규직 88.33 5.84 3.11 2.72 100

비정규직 19.90 67.66 8.46 3.98 100

실업자 23.71 17.53 51.55 7.22 100

비경제활동자 5.00 10.00 10.00 75.00 100

계 46.30 27.72 13.07 12.91 100

숙련노동자

정규직 비정규직 실업자 비경활자

정규직 84.38 7.14 5.80 2.68 100

비정규직 23.60 57.60 12.40 6.40 100

실업자 15.96 26.29 49.30 8.45 100

비경제활동자 4.44 14.44 14.44 66.67 100

계 47.45 24.48 17.48 10.59 100

비숙련노동자

정규직 비정규직 실업자 비경활자

정규직 87.10 5.38 6.81 0.72 100

비정규직 15.54 62.69 17.10 4.66 100

실업자 9.29 26.23 59.02 5.46 100

비경제활동자 2.56 11.54 7.69 78.21 100

계 39.84 26.33 22.65 11.19 100

자영업자

정규직 비정규직 실업자 비경활자

정규직 88.46 5.32 4.41 1.82 100

비정규직 24.71 62.07 9.20 4.02 100

실업자 19.62 21.15 53.46 5.77 100

비경제활동자 5.59 8.38 11.17 74.86 100

계 53.21 20.99 14.44 11.36 100

무직

정규직 비정규직 실업자 비경활자

정규직 88.25 6.50 4.00 1.25 100

비정규직 16.67 67.78 9.26 6.30 100

실업자 8.13 13.88 67.46 10.53 100

비경제활동자 5.76 13.67 9.35 71.22 100

계 41.55 25.25 19.16 14.05 100
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수록 정규직 대비 비정규직 확률은 54% 감소했다(RRR=0.467, p<.001). 부모경제활동상태를 살펴보면, 임

시직 부모의 청년은 상용직 부모의 청년에 비해 정규직 대비 비정규직 확률이 1.23배 증가하는 것으로 나

타났다(RRR=1.236, p<.05), 부모직장규모에서는 100-300인미만 규모의 직장에 다니는 부모의 자녀는 100인 

미만 규모의 작장에 다니는 자녀에 비해 정규직 대비 비정규직 확률이 1.69배 증가하는 것으로 나타났다

(RRR=1.692, p<.05). 마지막 주요독립변수인 부모사회계층은 전문관리직 부모의 자녀는 사무직 부모의 자

녀에 비해 정규직 대비 비정규직일 확률이 62% 감소하는 것으로 나타났다(RRR=2.631, p<.001). 또한 숙련

노동자 부모의 자녀에 비해서는 48%(RRR=1.90, p<.05). 또한, 비숙련노동자 부모의 자녀에 비해서는 

44%(RRR=1.77, p<.05), 무직자 부모의 자녀에 비해서는 50%(RRR=1.97, p<.05) 정규직 대비 비정규직일 확

률이 감소하는 것으로 나타났다. 

둘째, 실업자 모형의 개인특성을 살펴보면, 연령(RRR=0.875, p<.001)과 교육수준(RRR=0.840, p<.001)이 

한 단위 증가할 때 정규직에 비해 실업자일 확률이 각 13%, 11% 감소하는 것으로 나타났다. 반면, 가구원

수는 한 단위 증가할 때 정규직 대비 실업자일 확률이 1.57배 증가하는 것으로 나타났다(RRR=1.57, 

p<.001). 한편, 기혼은 미혼에 비해 정규직 대비 실업자일 확률이 84% 감소하는 것으로 나타났으며

(RRR=0.163, p<.001), 장애 및 만성질환이 있는 경우, 없는 경우보다 정규직 대비 실업자일 확률이 1.72배 

증가하는 것으로 나타났다(RRR=1.72, p<.001). 가처분소득은 증가할수록 정규직 대비 실업자일 확률이 낮

아지는 것으로 나타났다(RRR=0.309, p<.001). 주요독립변수인 부모사회계층을 살펴보면, 부모의 사회계층

이 숙련노동자인 자녀의 경우에만 관리전문직 부모의 자녀에 비해 정규직 대비 실업자일 확률이 43% 감

소하는 것으로 나타났다(RRR=0.578, p<.05).

셋째, 비경제활동자 모형의 개인특성을 살펴보면, 남성이 여성에 비해 정규직 대비 비경제활동자일 확

률은 40% 감소하는 것으로 나타났다(RRR=0.602, p<.05). 또한, 연령(RRR=0.656, p<.001)과 교육수준

(RRR=0.683, p<.001)이 한 단위 증가할 경우 정규직 대비 비경제활동자일 확률은 각 35%, 32% 감소하는 

것으로 나타났다. 반면, 가구원수는 한 단위 증가할 경우 정규직 대비 경제활동자일 확률은 높아지는 것으

로 나타났다(RRR=1.826, p<.001). 혼인상태에서는 기혼일 경우 미혼에 비해 정규직 대비 비경제활동자일 

확률이 높아지는 것으로 나타났으며(RRR=226.277, p<.001), 거주지는 서울에 거주할 경우 비서울에 거주하

는 경우보다 비경제활동자일 확률이 낮아지는 것으로 나타났다(RRR=0.555, p<.05). 또한, 가처분소득이 한 

단위 증가할 경우 정규직 대비 비경제활동자일 확률은 61% 감소하는 반면, 부모교육수준은 증가할수록 

정규직 대비 비경제활동자일 확률이 1.1배 증가하는 것으로 나타났다.

<표 3> 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차

구분
비정규직 실업자 비경제활동자

B RRR B RRR B RRR

남성(ref.여성) 0.000 1.000 0.099 1.104 -0.507 0.602*

연령 -0.129 0.879*** -0.134 0.875*** -0.422 0.656*** 

교육수준 -0.113 0.893*** -0.174 0.840*** -0.381 0.683*** 

가구원수 0.233 1.262*** 0.456 1.577*** 0.602 1.826*** 

기혼(ref.미혼) -0.753 0.471*** -1.814 0.163*** 5.422 226.277*** 

거주지

(ref.비서울)
0.017 1.017 -0.311 0.733 -0.589 0.555* 

장애/만성질환 유무 0.195 1.215 0.546 1.726*** 0.320 1.377 
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<표 4>는 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태의 예측확률을 나타낸 것이다. 이 예측확률은 <표>

에서 추정된 모델로 계산하였으며, 각 개인의 예측확률을 계산한 후 부모사회계층에 따라 평균하여 계산

한 값이다. 이는 앞서 제시한 <표>에 비해 부모사회계층에 따른 청년의 고용형태를 보다 해석이 용이하다

는 장점이 있다. 구체적으로 살펴보면, 부모의 사회계층이 전문관리직일 경우 청년의 고용형태는 정규직 

43%, 비정규직 20%, 실업자 24%, 비경제활동자 13%의 확률을 나타낸다. 사무직 부모의 자녀가 정규직일 

확률은 36%, 비정규직일 확률은 30%, 실업자는 20%, 비경제활동자는 14%로 나타났다. 숙련노동자 부모의 

청년은 정규직 39%, 비정규직 31%, 실업자 19%, 비경제활동자 11%의 확률을 나타냈으며, 비숙련자 부모

의 청년은 정규직 35%, 비정규직 28%, 실업자 23%, 비경제활동자 13%의 확률을 나타냈다. 자영업자 부모

의 청년은 정규직일 확률이 46%, 비정규직은 24%, 실업자는 17%, 비경제활동자는 12%로 나타냈으며, 무

직자 부모의 자녀는 정규직 39%, 비정규직 26%, 실업자 22%, 비경제활동자 13%의 확률을 나타냈다. 

(ref.없음)

로그가처분소득 -0.761 0.467*** -1.174 0.309*** -0.929 0.395*** 

부모교육수준 0.009 1.009 0.037 1.038 0.097 1.102* 

부모사회계층

(ref.전문관리직)

사무직 0.967 2.631** -0.056 0.946 0.553 1.739 

숙련노동자 0.642 1.901* -0.548 0.578* -0.494 0.610 

비숙련노동자 0.572 1.772* -0.119 0.888 0.258 1.294 

자영업자 1.310 3.706 1.411 4.099 -0.396 0.673 

무직 0.680 1.974* 0.006 1.006 0.262 1.299 

부모고용형태

(ref.상용직)

임시직 0.212 1.236* 0.171 1.187 0.241 1.273 

자영업자 -0.826 0.438 -1.778 0.169 0.324 1.382 

부모직장규모

(ref.100인 미만)

100-300인 미만 0.526 1.692* 0.337 1.401 -0.425 0.654 

300인 이상 0.155 1.168 0.409 1.506 0.220 1.246 

Log likelihood -7617.47

var( ) 5.389 

var( ) 5.992 

var( ) 16.093 

n 9,440

주 1) p<.05*, p<.01**, p<.001*** 

주 2) B=Coefficient, RRR=Relative Risk Ratio

<표 4> 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태 측확률
정규직 비정규직 실업자 비경제활동자

전문관리직 0.43 0.20 0.24 0.13 

사무직 0.36 0.30 0.20 0.14 

숙련노동자 0.39 0.31 0.19 0.11 

비숙련노동자 0.35 0.28 0.23 0.13 

자영업자 0.46 0.24 0.17 0.12 

무직 0.39 0.26 0.22 0.13
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제5  결론

본 연구는 한국복지패널 10-15차년도 자료를 활용하여 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차를 

살펴보았다. 청년층의 실업률이 매우 높고, 증가추세에 있는 시점에서 청년층을 취업한 이들로만 한정시켜 

살펴본 기존연구들의 한계점을 보완하여, 확률효과 다항로짓모형을 통해 살펴본 본 연구의 주요결과는 다

음과 같다. 

첫째, 부모의 사회계층에 따라 청년의 고용형태 전환율은 다르게 나타났다. 부모의 사회계층이 비교적 

높은 전문관리직의 경우, 정규직 유지율과 비정규직에서 정규직으로 상향이동률이 다른 계층에 비해 가장 

높게 나타났다. 이는 부모의 사회계층이 전문관리직인 자녀의 경우, 사무직 및 비숙련노동자 자녀에 비해 

정규직일 가능성이 높다는 것을 미루어볼 때(이용호 외, 2021), 부모의 사회계층에 따른 고용격차는 유지

될 가능성이 높다는 것을 보여준다. 뿐만 아니라, 만일 사회계층이 높은 부모의 자녀가 비록 비정규직 일

자리를 갖게 되더라도, 다른 사회계층 부모의 자녀에 비해 정규직으로의 이행이 원활하다는 것을 보여준

다. 이는 사회계층이 높은 부모를 둔 청년은 언제든 비정규직을 벗어나, 다시 준비하여 노동시장 재진입 

기회를 가지는데 있어 어려움이 없기 때문이라고 유추된다. 이러한 논지는 비교적 사회계층이 높은 전문

관리직 부모를 둔 청년의 비정규직 유지율이 다른 계층의 부모를 둔 청년에 비해 가장 낮은 반면, 실업자 

유지율과 실업자에서 정규직으로 이행할 확률은 가장 높다는 것이 근거가 된다. 즉, 사회계층이 낮은 부모

를 둔 청년은 불안정한 일자리를 갖게 되더라도, 이를 당장 그만두는 것에 부담을 가지지만, 높은 사회계

층의 부모를 둔 청년은 그렇지 않기 때문에 충분한 취업준비 후 더 괜찮은 일자리로 이행할 수 있는 것이

다. 이에 비교적 사회계층이 높다고 판단되는 전문관리직 부모를 둔 자녀의 비정규직→비정규직 이행률은 

가장 낮은 반면, 비정규직→정규직, 실업자→정규직 이행률은 가장 높게 나타난 것이다. 따라서 이러한 결

과들은 청년층이 불안정한 노동시장 내 겪고 있는 어려움이 단편적인 성과에만 있는 것이 아니라, 그 이

행과정에서도 나타나고 있음을 보여준다. 

둘째, 부모의 사회계층에 따라 청년의 고용형태는 다르게 나타났다. 먼저, 비교적 사회계층이 높다고 판

단되는 전문관리직 부모를 둔 청년은 사무직, 숙련노동자, 비숙련노동자, 무직자 부모를 둔 자녀에 비해  

정규직일 확률이 높은 것으로 나타났다. 이러한 결과는 이용호 외(2021)의 전문관리직의 부모를 둔 청년은 

사무직 및 숙련노동자 부모를 둔 자녀와 비교했을 때만 정규직일 확률이 높다는 결과와 비숙련노동자 부

모를 둔 자녀와만 비교했을 때 직업지위가 높다는 김종성·이병훈(2014)의 연구와 맥락을 같이한다. 그러나 

이들 연구와 비교해봤을 때, 본 연구에서 나타난 결과는 전문관리직 부모를 둔 자녀와 다른 사회계층의 

부모를 둔 자녀를 비교해봤을 때, 보다 많은 사회계층에서 격차가 발생하고 있음을 알 수 있다. 이는 앞서 

언급한 연구들이 청년을 취업한 이들로 국한 시켜 보았다는 한계점에서 기인한 것으로 유추되며, 이에 모

형에 실업 및 비경제활동자를 모두 포함하여 분석한 본 연구결과가 보다 타당성이 있을 것으로 판단된다. 

한편, 전문관리직 부모를 둔 청년의 경우 정규직 대비 실업자일 확률이 숙련노동자부모를 둔 청년에 비해 

높게 나타났다. 사회계층이 높은 전문관리직 부모를 둔 청년은 숙련노동자부모를 둔 청년에 비해 비교적 

경제적으로 안정된 환경에 놓여져 있을 가능성이 높다. 때문에 이들은 불안정한 노동시장 안에서 당장의 

불안정한 일자리 보다 안정된 일자리로 이행하기 위한 취업준비에 있어 경제적으로 큰 부담이 적을 것으

로 판단된다. 변금선(2015)의 연구에서도 부모의 소득계층이 높을수록 취업준비기간이 긴 것으로 보고하였

다. 반면, 숙련노동자 부모를 둔 청년은 취업준비보다는 불안정하더라도, 당장의 일자리가 필요할 가능성
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이 높으며, 이에 전문관리직 부모를 둔 청년에 비해 실업자일 확률이 낮은 것으로 나타났을 것이라고 유

추된다. 이는 앞서 본 연구에서 숙련노동자 부모의 청년은 전문관리직 부모의 청년보다 비정규직일 확률

이 높다는 것을 미루어보았을 때, 타당성 있는 결과라고 판단된다. 이러한 결과들은 청년층이 불안정한 노

동시장 내 겪고 있는 어려움이 이들 부모에 따라 다르다는 것을 보여주며, 이에 결국 일자리를 통해 계층

세습으로 이어질 높은 가능성을 시사한다.

이상의 결과를 근거로 본 연구는 다음과 같은 정책적 함의를 갖는다. 첫째, 기존 능력에 따른 차별이 

공정하다는 인식이 전환되어야함을 보여준다. 비교적 사회계층이 높은 부모를 둔 청년이 그렇지 않은 부

모를 둔 청년에 비해 안정된 일자리를 가질 확률이 높다는 것은, 청년층이 겪고 있는 노동시장 내 어려움

이 개인의 노력과는 별개일 가능성이 있다는 것을 의미한다. 특히, 본 연구결과에서 부모-자녀 간 계층세

습을 다룬 선행연구들에 비해 더 많은 계층에서 그 격차가 발생하고 있다는 것을 발견했다는 것을 미루어

볼 때 그 가능성은 보다 높을 것으로 유추된다. 이는 지속적으로 능력 또는 노력에 따른 차별은 공정하다

고 인식되어왔던 것들에 대해 의문점을 갖게 만든다. 청년층이 불안정한 노동시장 내 괜찮은 성과를 내기 

위해 중요한 것은 개인의 노력 또는 능력이 아닌 부모가 가진 자원일 가능성이 크다고 판단되기 때문이

다. 이에 능력-성과 간 관계에 대한 인식이 전환될 필요가 있다. 만일, 이러한 인식의 전환 없이 불안정한 

노동시장이 지속된다면, 부모-자녀 간 계층세습의 악순환, 즉 빈곤의 대물림은 지속적으로 발생할 것이고, 

이로 인한 양극화 현상은 완화되기란 어렵다고 판단된다. 비교적 높은 사회계층의 부모를 둔 청년은 그렇

지 않은 청년에 비해 지속적으로 괜찮은 일자리를 가질 가능성이 높은데, 이를 자신의 온전한 능력이라고 

인식한다면, 부모계층에 따른 청년의 고용형태 격차 완화정책을 위한 합의란 어렵기 때문이다. 이에 계층

세습을 완화하기 위해서는 기존 능력에 따른 차별의 공정성에 대한 인식 전환이 근간이 되어야 한다고 판

단된다. 둘째, 부모의 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차 완화를 위해서는 생애주기적 접근의 지원이 

필요하다. 이들이 청년기에 발생하는 고용형태 격차는 그 시기의 영향에 국한되는 것이 아닌, 중-고등학교 

시점부터 축척 되어온 교육, 정보 등의 격차로 발생할 가능성이 높기 때문이다. 이에 청년층을 위한 지원

이 그 시기에 국한되는 것이 아닌, 중-고등학교 시점부터 교육, 정보 등에 대한 격차를 완화하기 위한 양

질의 진로교육 및 학습지원 프로그램이 확충되어야 한다. 이러한 프로그램들이 단기적으로 사회계층으로 

인한 격차를 완화시킬 수는 없겠으나, 현재 발생하는 격차가 단순 개인의 인적자본에 국한되는 것이 아닌, 

정보격차에도 크게 기인한다는 것을 미루어볼 때, 지속적으로 관심을 가질 필요가 있다. 특히, 취약계층 

의 청년 특성에 맞는 지원 또한 필요하겠으나, 현재 청년층의 심각한 노동시장 불안정성을 고려할 때 그 

지원범위를 확대하는 것에도 논의가 필요하다. 셋째, 청년층 일자리 정책이 확충되어야한다. 정부는 청년

층 일자리를 위해 취업성공패키지, 국민내일배움카드, 구직활동지원금 등 다양한 정책을 시행하고 있다. 

그러나 이는 주로 실업률을 낮추는데 초점이 맞춰져 있어 노동시장에 이미 진입한 청년층의 어려움은 간

과되고 있다. 특히, 본 연구결과와 같이 비교적 사회계층이 낮은 부모의 청년이 비정규직 일자리를 가질 

가능성이 높다는 것을 미루어볼 때, 이들의 어려움은 심화될 것으로 유추된다. 이들이 비정규직 일자리를 

갖더라도, 일정 소득이 발생하고 있어 정부가 제공하는 고용 서비스의 자격이 제한되거나, 단계적으로 사

라져 충분한 혜택을 받지 못할 수 있기 때문이다. 이는 부모 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차가 유

지되는 이유 중 하나일 가능성을 배제할 수 없다. 이에 정부는 청년층 일자리 정책을 시행하는데 있어, 불

안정한 일자리를 가진 이들을 위한 단기적 지원이 아닌, 중-장기적인 혜택이 이루어는 방안들을 구상할 

필요가 있다. 

본 연구의 결과를 활용하는데 있어 다음과 같은 한계점을 고려해야 한다.
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첫째, 본 연구에서 제시한 부모 사회계층에 따른 청년의 고용형태 전환율은 통제변수가 투입되지 않았

다. 이는 본 연구의 주 목적이 부모 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차를 살펴보는 것에 있었기 때문

이며, 이에 추후 연구에서는 동태적 모델을 활용하여 부모 사회계층에 따른 고용형태 전환율에는 어떠한 

격차가 발생하는지 살펴볼 필요성이 있다. 둘째, 본 연구에서 활용한 종속변수는 정규직-비정규직-실업자-

무직으로 구성된 고용형태이다. 이는 앞서 분석방법에서 언급하였던 것처럼 안정성을 기준으로 측정한 변

수이다. 즉, 임금, 직장규모 등과 같은 것은 고려하지 못하였다. 이에 후속연구에서는 임금과 직장규모, 직

장 내 복지 등과 같은 변인들을 고려하여 부모 사회계층 간 관계를 살펴본다면, 보다 정밀한 격차를 살펴

볼 수 있을 것으로 판단된다. 

그럼에도 불구하고 본 연구는 선행연구들이 부모 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차를 취업자에게

만 국한시켰던 한계점을 보완하여 살펴보았다는 점에서 의의가 있다. 이로 인해 선행연구들의 연구결과가 

부모 사회계층에 따른 청년의 고용형태 격차를 과소추정하고 있다는 사실을 발견할 수 있었다. 이는 현재 

우리나라의 부모-자녀 간 계층세습이 고용형태를 통해 분명히 이루어지고 있다는 것을 보여준다. 이에 본 

연구자료는 향후 부모-자녀 간 계층세습 완화를 위한 방안을 제시할 때 타당한 근거자료가 될 수 있을 것

으로 기대된다. 
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가계부채가 가족갈등에 미치는 향:

한국복지패  3차~15차 자료를 활용한 종단분석

The Impact of Household Debt on Family Conflict: A 13-year Longitudinal Analysis

박호준(서울대학교 박사과정), 박정민(서울대학교)

가족 스트레스 모형에 의하면 가계의 재정적 위기와 그로 인한 경제적 스트레스는 가족 관계 및 가족 

갈등 수준에 영향을 미친다. 이 연구는 가계부채가 가족갈등에 미치는 영향을 종단분석하였다. 분석을 위

한 자료로 한국복지패널조사 3차-15차, 13년치 데이터를 이용하였고, 표본은 총 92,051사례로 구성되었다. 

분석방법으로는 패널회귀분석의 고정효과 모형을 사용하였다. 분석 결과, 소득과 자산을 통제한 상태에서

도 비우량부채의 비중(총부채 대비 비우량부채비)이 커질수록 가족갈등 수준이 높아지는 것으로 나타났다. 

반면에 총부채액의 역할은 통계적으로 유의미하지 않았다. 이는 가계부채의 규모보다 질, 즉 부채의 구성

이 가족갈등 수준에 영향을 미칠 수 있는 요인임을 보여준다. 가계부채가 개인과 가구의 삶의 질에 미치

는 영향과 대책을 고려할 때, 가계부채의 유무나 총액보다 비우량부채 수준에 더 주의를 기울일 필요가 

있다. 

주제어: 가계부채, 가족갈등, 한국복지패널, 비우량부채, 고정효과모형 

제1  서론

‘가족갈등’(family conflict)은 가족 구성원들의 상호작용 과정에서 표출되는 대립을 의미한다. 이에는 언

어, 신체, 성적, 재정적, 혹은 심리적인 갈등 등의 다양한 형태가 포함되며, 부부, 자녀, 노인 등 다양한 가

족구성원들 간의 다양한 조합이 만들어 질 수 있다 (Marta and Alfieri, 2014). 가족갈등은 크게 관계적 측

면과 기능적 측면으로 구분된다. 전자는 가족구성원들의 욕구, 기대, 목표가 서로 상충하여 발생한다. 부부

갈등, 부모-자녀갈등, 고부갈등, 형제자매 갈등 등이 이에 포함된다. 후자는 자녀 양육, 가족 돌봄 등의 가

족 기능 수행과정에서 주위 환경과의 부조화로 인하여 발생하는데, 구체적으로는 노부모 부양 갈등, 돌봄 

갈등,  일-가족 역할 갈등 등이 해당된다(김유경‧이진숙‧이재림‧김가희, 2014). 한국보건사회연구원에서 

2014년에 실시한 ‘부부 및 형제자매, 일가족 갈등에 대한 태도조사’에 의하면, 가족갈등을 경험한 가구는 

약 32.5%로 나타났다(김유경 외, 2014: 김유경, 2015). 또한 한국복지패널 2019년 자료에 의하면, 가족갈등

의 주원인으로 가구원의 건강이라는 응답이 47.6%로 가장 많았고, 경제적 어려움(부채 또는 카드 빚 문제)

이 21.6%로 그 뒤를 이었다(한국보건사회연구원, 2020). 

가족갈등의 영향요인에 대해서 그간 많은 선행연구들이 있었는데, 다음과 같은 몇 가지 한계가 있다. 
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첫째, 가구의 경제상황과 가족갈등의 상관관계를 분석한 연구들은 주로 소득에 집중하였다. 소득과 자산, 

부채는 상관관계가 높지만, 반드시 동일한 방향으로 움직이지 않는다(Dew, 2007). 최근의 국내 연구에 의

하면 소득 수준에 따라서 자산과 부채 특성에 차이가 크며, 같은 소득분위에서도 부채 유무에 따라 생활

여건의 차이가 있는 것으로 나타났다(박정민‧이승호, 2017). 따라서 소득 뿐만 아니라 자산과 부채 등을 

고려하여 가구의 경제상황을 측정할 필요가 제기되고 있다. 최근의 여러 연구들은 소득, 자산 외에 가계부

채가 개인의 정신건강, 가족 및 사회적 관계 등 삶의 질에 영향을 미친다는 것을 보고하였다(Dew, 2011: 

Gathergood, 2012: Hojman, Miranda and Ruiz-Tagle, 2013: Ong, Theseira and Ng, 2019: Hiilamo and 

Grundy, 2020). 둘째, 최근 가계부채가 개인 및 가족의 삶에 미치는 영향을 규명한 국내연구들이 증가하

고 있으나, 부채의 규모에 초점을 맞춘 연구들이 대부분이다. 그러나 관련 연구에 의하면 부채의 양(규모)

뿐만 아니라 비우량부채비나 상환부담 같은 부채의 질 역시 중요하다(박정민‧이승호, 2017: 박정민‧박호준

‧오욱찬, 2017: 박호준‧박정민, 2019: Fitch, Hamilton, Bassett and Davey, 2011: Richardson, Eliott, and 

Roberts, 2013: Turunen and Hiilamo, 2014: Berger, Collins and Cuesta, 2016). 따라서 가족갈등을 포함한 

사회적 관계에 부채가 미치는 영향을 살펴볼 때, 가구의 부채 규모뿐만 아니라 부채의 구성을 고려할 필

요가 있다. 셋째, 가계부채와 가족관계의 관계를 분석한 선행연구들은 대개 소규모 표본이나 횡단 자료를 

사용하였다(김시월‧조향숙‧김미라, 2015: 이윤정‧송인한, 2015: 맹성준‧한창근, 2019: 양은모‧배호중, 2020). 

그러나 가계부채가 가족 관계 및 가족갈등 등에 미치는 영향을 제대로 파악하기 위해서 종단분석이 요구

된다.

기존문헌의 성과와 한계를 토대로 이 연구는 다음과 같은 연구문제를 탐색한다: 첫째, 소득과 자산 등 

다른 재정적인 요인을 통제한 상태에서, 가계부채의 양-총부채액은 가족갈등에 어떠한 영향을 미치는가? 

둘째, 가계부채의 질-비우량부채비에 따라 가족갈등 수준에 차이가 있는가? 이들 연구문제를 탐색하기 위

하여 한국복지패널 3-15차 데이터를 사용하고 패널회귀분석의 고정효과 모형을 적용한다.   

제2  선행연구

1. 가계 소득, 자산, 부채의 황  변화추이     

 2020년 4분기 가계동향조사에 의하면, 2인 이상 가구 월평균 소득은 약 516만1천 원이었으며 가처분소

득은 약 417만5천 원으로 집계되었다(통계청, 2021). 코로나19로 인한 경제활동의 위축에도 불구하고, 소득

은 2019년 동분기에 비해 1.8%, 가처분소득은 2.3%가 증가하였다. 그러나 상대적으로 소득이 낮은 1분위

(1.7%), 2분위(0.1%), 3분위(1.2%)에 비해서 소득수준이 높은 4분위(2.0%)와 5분위(2.7%)의 증가폭이 더 큰 

것으로 나타났다. 2020년 가계금융복지조사에 의하면, 3월을 기준으로 가구의 평균자산은 약 4억 4543만 

원, 순자산은 약 3억 6287만 원이었으며, 평균부채는 약 8256만 원으로 나타났다(통계청, 2020). 이를 2019

년 동기와 비교해보면, 자산은 3.1%, 부채는 4.4%가 증가한 것이다. 그러나 소득수준이 상대적으로 높은 5

분위 가구가 가구 전체 자산의 44.0%, 부채의 45.2%를 차지하고 있으며, 반면에 1분위 가구는 자산의 

6.1%, 부채의 4.2%만을 점하고 있었다. 한국은행이 가계신용을 기준으로 추정한 가계부채 총액은 2020년 

3분기 약 1940조 6000억 원이고, 주택담보대출은 2019년 동기 대비 7.2%, 신용대출은 6.8% 증가하였다(한

국은행, 2020). 부채 증가율은 20대(8.8%), 30대(13.1%)가 40대(6.0%), 50대(6.4%)보다 높았고, 소득분위별로

는 상대적으로 소득수준이 낮은 1분위(8.8%), 2분위(8.6%)가 3분위(3.0%), 4분위(1.4%), 5분위(5.3%)보다 더 
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높았다. 특히, 비우량부채가 상대적으로 빠르게 증가하였다. 신용카드 대출은 전년 동기 대비 22.7%, 외상 

및 할부, 사적 채무 등의 기타 부채도 11.8% 증가하는 등 부채의 질이 악화되고 있는 것으로 나타났다(통

계청, 2020).

2. 가족갈등의 향요인 

생태학적 관점에 입각할 때, ‘가족갈등’에는 개인수준, 가족수준, 사회문화 차원의 다양한 요인이 영향을 

미친다(김유경 외, 2014: McClennen, Keys and Day, 2016). 가족갈등은 촉발요인에 의하여 단기적으로 발

생하기도 하고, 일정한 가족갈등 유형이 가족구조 내에서 고착화되어 장기간에 걸쳐 지속되기도 한다. 가

족갈등의 구체적인 촉발요인으로는, 일상적인 경제적 곤궁, 일-가족 양립이 어려운 상황, 가족구성원의 일

탈, 폭력, 불륜 등을 들 수 있다. 이렇게 촉발된 가족갈등은 가족구성원의 인구학적, 사회경제적 요인 외에

도 개인의 심리·정서적 요인, 성평등에 대한 인식, 의사소통 방식 등도 영향을 미치며, 가족 관계, 가족 구

성원이 가족에 대해 가지고 있는 가치관 등 가족 내 역동에도 영향을 받는다. 또한 보다 거시적으로는 가

족갈등이 지역사회 환경, 그 가족이 속해있는 공동체의 문화적인 맥락 등에도 영향을 받는 것으로 알려져 

있다(김유경 외, 2014: Feindler, Rathus and Silver, 2003: Reynolds and Houlston, 2014). 

가족갈등에 영향을 미치는 개인의 인구학적 특성으로는 성별, 연령, 인종, 교육정도, 취업 여부, 직업형

태, 결혼유형 등이 있다. 첫째, 개인의 정서행동 요인 중, 자존감은 가족갈등과 부적인 상관관계가 있고 우

울감, 스트레스, 불안감 등은 가족갈등과 정적인 상관관계가 있다(Biglan, Gau, Jones, Hinds and Rusby, 

2015). 음주나 약물 역시 가족폭력을 비롯한 가족갈등과 정적인 상관관계가 있다(Caetano, McGrath, 

Ramisetty and Field, 2005). 둘째, 가족력 역시 가족갈등에 영향을 미친다. 아동기의 가족폭력 경험은 성

인기에 다른 가족구성원에 대한 폭력 가해, 피해 위험을 증가시키는 것으로 나타났다. 셋째, 양육부담과 

일-가족의 균형 역시 가족갈등을 촉발시키는 요인의 하나이며, 갈등 상황에 대한 가족들의 인식, 일상생활 

속에서의 부정적인 가족관계와 낮은 관계만족도, 부정적인 대처방식 등도 가족갈등과 상관관계가 있는 것

으로 나타났다(Bensley, Van Eenwyk and Simmons, 2003: Veganzones-Varoudakis and Rizvi, 2020). 넷

째, 노부모 부양, 장애 또는 만성질환가족, 자녀 혹은 손자녀에 대한 돌봄 스트레스 역시 가족갈등에 부정

적인 영향을 미치는 것으로 나타났다(김유경 외, 2014: 박선원, 2017: 장신재, 2020). 마지막으로 재정적인 

요인 중, 소득, 자산과 총부채액은 가족갈등과 ‘정’적인 상관관계가 있었으며, 자산과 소득은 총부채액과 

가족갈등의 관계에 있어서 조절효과를 가지는 것으로 나타났다(맹성준‧김은경‧한창근, 2019: 맹성준‧한창

근, 2019). 

3. 가계부채와 가족갈등의 상 성에 한 이론 /경험  근 

 가계부채와 가족갈등의 상관관계를 설명할 수 있는 이론적 모델로는 ‘자원 이론’(resource theory), ‘통

제 이론’(control theory), ‘가족 스트레스 모델’(family stress model) 등이 있다. 먼저, ‘자원 이론’은 가족

이 가지고 있는 한정적인 자원을 배분하는 과정에서 누가 자원배분을 담당하고, 누가 자원을 더 많이 배

분받을 것인가와 관련되어 가족내의 위계서열과 권력이 작동한다는 것이다. 자원 배분에 대한 가족 구성

원 간의 이견이 표출되는 형태가 가족갈등이라고 본다. 자원이론이 자원의 배분 측면을 중시하는데 반해

서, ‘통제 이론’은 가족내 권력의 작동방식에 초점을 맞춘 이론이다. 가족갈등은 가족내 권력 구조의 불평

등에 기인하며, 가족 내의 특정한 구성원이 다른 구성원들에 대해서 권력을 사용하고, 이를 통해 가족을 

통제하는 방식을 의미한다. 앞의 두 이론이 가족 내의 자원배분 혹은 일상 권력의 불평등한 구조를 중시
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한다면, ‘가족 스트레스 모형’은 상대적으로 ‘과정’에 중심을 두고 있다. 이 이론은 가족 외부 혹은 내부적

인 촉발요인이 가족 구성원들에게 부정적인 심리상태(경제적 스트레스)를 증가시키고, 가족 내의 다른 구

성원들에게 전이되며, 가족 전체 혹은 가족 구성원의 삶의 질에 부정적인 영향을 미친다고 본다(Fox, 

Benson and Van Wyk, 2002: Conger and Donnellan, 2007: R. Conger, K. Conger and Martin, 2010). 이

전의 이론들이 주로 개인의 심리사회적 특성, 의사소통 방식 등 주로 개인 단위에서 가족갈등의 영향요인

을 찾았던데 반해서, 위에서 정리한 이론들은 가족갈등을 가족구성원 개인의 개인적 특성 외에 가족관계 

및 가족 공통의 특성에 의해서 영향받는 것으로 본다는 점에서 의미가 있다. 이 중에서 특히 ‘가족 스트레

스 모형’에 입각하여, 가계부채와 가족갈등의 상관성에 대한 이론적 모형을 정리하면 다음과 같다. 첫째, 

가구의 열악한 경제적 지위, 즉, 낮은 소득과 자산, 많은 부채 및 비우량 부채 등은 가족의 경제적 불안정

성을 야기한다. 이러한 가계 경제의 불안정성은 구성원들로 하여금 심리 정서적인 스트레스를 유발하게 

된다. 셋째, 가족구성원 사이의 심리 정서적 스트레스의 증대는 가족 관계 내에서 갈등의 양상으로 표출된

다(Conger, Wallace, Sun, Simons, McLoyd and Brody, 2002: Mistry, Vandewater, Huston and McLoyd, 

2002: Conger et al., 2010). 

가구의 재정 상태는 경제적 불평등에 중요한 영향을 미친다는 점에서 매우 중요하다. 33개국의 

1996-2015년 데이터를 분석한 실증연구에 의하면, 금융, 비금융, 가구 재정상황 중에서 가구 재정상황만이 

일관되게 경제적 불평등에 영향을 미치는 것으로 나타났다(De Vita and Luo, 2021). 또한 청년, 중년층, 

노인 등 다양한 연령대를 대상으로 이루어진 연구에서 부채는 정신건강 문제와 높은 상관관계가 나타났다

(Drentea, 2000: Gathergood, 2012: Drentea and Reynols, 2012:  Hojman et al., 2016 : Ong et al., 2019: 

Hiilamo and Grundy, 2020). 특히, 이 상관관계에는 부채의 양뿐만 아니라 부채의 질도 중요한 영향을 미

친다. 미국에서 이루어진 연구에 의하면, 부채상환부담이 길수록 성인의 우울감에 미치는 영향이 더 큰 것

으로 나타났다(Berger et al., 2016). 또한 차입 특성과 관련하여 무담보 부채가 우울증, 자살 생각, 불면증 

등 다양한 정신건강 문제와 높은 상관관계가 있었다(Fitch et al., 2011: Richardson et al., 2013: Turunen 

and Hiilamo, 2014). 영국에서 노인을 대상으로 이루어진 최근 연구에 의하면, 부동산을 제외한 기타 부채

는 우울증 및 낮은 삶의 질과 모두 상관관계가 있었다(Hiilamo, 2020). 중국에서 최근에 이루어진 연구에 

의하면 주택과 교육 관련 부채가 가계부채의 주요 구성요소였으며, 주택 관련 비제도권 부채가 행복도 저

하에 가장 큰 영향을 미치는 것으로 나타났다(Liu, Zhong, Zhang, and  Li, 2020). 한국복지패널 13차 데

이터를 분석한 국내연구에 의하면, 부동산 관련 부채 비율이 높을수록 삶의 만족도는 낮아졌다(양은모‧배

호중, 2020). 

제3  연구방법

1. 분석자료  표본 

분석을 위한 자료로 한국복지패널 3차-15차 설문조사 데이터(2008-2020년)를 사용하였다. 이 데이터는 

표집 단계에서부터 체계적인 지역비례 층화 표집 방식을 적용하여 전국적인 대표성을 가지고 있으며, 10

여년 이상의 지속적인 추적조사가 이루어져 종단적인 분석이 가능하다. 또한, 이 데이터는 가구의 경제상

황을 파악할 수 있는 다양한 정보를 포함하고 있다. 즉, 가구 소득, 자산 외에도 부채 총액 및 세부 항목

별(금융권 대출, 사채, 카드빚, 전세보증금 등) 부채액을 조사하고 있으므로 부채의 양뿐만 아니라 질적인 
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특성도 파악할 수 있는 장점이 있다. 또한, 선행연구에서 ‘가족갈등’에 영향을 미치는 개인적인 요인으로 

알려진, 우울, 자존감, 음주경험 등을 측정할 수 있는 다양한 심리·정서적 척도를 포함하고 있으며, 개인 

뿐만 아니라 가구 정보를 결합하여, 다른 가구원에 대한 정보도 파악할 수 있는 장점이 있다. 표본은 가구

원 데이터에서 성인(만18세 이상)이며, 결혼(유배우/이혼, 별거, 사별 포함)경험이 있으며, 현재 동거 가족

이 2인 이상인 가구주와 배우자로 한정하였다. 또한 가구원과 가구 데이터를 결합하여, 장애 및 만성질환

을 가진 가족, 18세 미만 아동, 가구주 및 배우자가 아닌 65세 이상 부양가족 유무 등을 파악하였다. 또한 

이들 중에는 시설, 병원 등에 주거하는 경우도 있으므로, 동거하는 경우만을 산출하여 변수화하였다. 중간

에 결혼, 사망한 경우 등이 있으므로 불균형 패널 데이터(unbalanced panel data)를 구축하였다. 최종적으

로 분석에 사용한 표본은 총 92,051 케이스였으며 패널가중치는 적용하지 않고 원데이터를 이용하여 분석

하였다.  

2. 분석방법  

 종단자료의 분석방법으로는 패널 회귀분석을 사용하였다. 종단자료의 경우 설명변수의 내생성이 문제

될 수 있으므로, 시점을 고려하지 않고, 데이터를 통합(Pooled)하여 회귀분석을 수행하는 경우에는 회귀계

수는 일치 추정량이 되지 않을 가능성이 커지게 된다. 패널 분석은 시점을 고려하지 않는 횡단면 데이터 

분석과 달리, 변수들 간의 동적인 관계를 분석할 수 있으며 개체들의 시간에 따라 변하지 않는, 관찰되지 

않은 이질성을 통제할 수 있다는 장점이 있다(Cameron and Trivedi, 2005: 민인식‧최필선, 2012, 2019: 한

치록, 2019). 

패널회귀분석을 수행하기 위하여 사전에 F-test 및 부러쉬-페간(Breusch-Pagan) 검정을 하여, 합동

OLS(Pooled OLS)와 패널회귀분석(고정/임의효과) 간에 통계적으로 유의미한 차이가 있는지를 확인하였으

며, 하우스만(Hausman) 검정을 행하여 고정효과 모형과 임의효과 모형 사이에 유의미한 차이가 있는지를 

검정하였다. 검정 결과, 최종분석에는 고정효과 모형을 사용하였다. 

3. 변수 

먼저, 종속변수는 가구용 설문의 ‘가족간 갈등 대처’ 척도를 사용하였다. 이 척도는 ‘가족원 간의 잦은 

의견 충돌’, ‘가족원간 화가 나서 물건을 집어 던짐’, ‘가족원간 침착하게 문제를 논의’(역코딩), ‘가족원간 

자주 서로를 비난’, ‘가족원 간 가끔 때림’의 5문항으로 구성되어 있으며, 가구 대표자가 작성하도록 되어

있다. 1점(전혀 그렇지 않다) ~ 5점(매우 그렇다)의 리커트 척도로 구성되어 있으며, 점수가 높을수록 가족

간 갈등이 심각함을 의미한다. 분석에는 총점을 사용하였다. 총점은 5~25점의 범위를 가지며, 점수가 높을

수록 가족갈등 수준도 높음을 의미한다. 척도의 신뢰도는 Cronbach’s α=0.7801이었다.  

다음으로, 독립변수는 가계부채의 양(규모)를 파악하기 위하여 총부채액을 모형에 투입하였다. 총부채액

은 금융기관 대출액, 일반사채, 카드빚, 전세보증금, 외상⋅미리 받은 곗돈, 기타 부채를 합산하여 산출하

였다. 다음으로 부채의 질(특성)을 측정하기 위하여 총부채액 대비 비우량부채비를 구하여 사용하였다 .비

우량부채는 사채, 카드빚, 기타 부채를 합산하여 구하였다. 총부채 대비 비우량부채비는 0-10의 값을 가지

도록 10퍼센트(10%) 단위로 변환하여 모형에 투입하였다. 1퍼센트(1%) 단위로 분석을 할 경우, 변수가 

1~100의 변량을 가지므로 다른 변수들에 비해서 변량이 커지고, 반면에 회귀계수는 다른 변수들에 비해서 

상대적으로 작아지므로, 척도를 이와 같이 조정하였다.    

 통제변수는 가구원의 인구학적 요인, 개인의 심리, 정서적 요인, 가구의 인구사회학적 요인, 가구의 재
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정적 요인을 투입하였다. 첫째, 가구의 재정적 요인으로는 소득과 자산을 모형에 투입하였다. 소득은 가구

균등화 가처분소득을 계산하여 모형에 투입하였다. 자산 수준은 선행연구에서는 자산총액을 변수로 투입

하는 경우도 있고(김시월 외, 2012: 김자영‧한창근, 2015: 맹성준‧한창근, 2019), 순자산액을 사용하기도 한

다(원도연‧한창근, 2016: 신용석‧원도연‧노재현, 2017). 일반적으로, 자산총액은 부채를 포함하여 산출한다. 

이런 경우에, 자산 대비 부채가 많은 가구와 그렇지 않은 가구, 즉, 순자산이 많은 가구와 그렇지 않은 가

구가 구별되지 않는다. 따라서 이 연구에서는 총자산에서 총부채를 제한 순자산액을 계산하여 모형에 투

입하였다. 이 두 변수는 자연로그 값을 취하여 모형에 투입하였다. 가처분 소득과 순자산액이 0 이하의 값

을 가지는 경우에는 자연로그로 변환될 수 없으므로, 0으로 변환하였다. 또한, 그 값이 0~1의 값을 가지는 

경우, 로그 변환 값이 음수가 되므로 0으로 변환한 값과 순위가 역전될 수 있는데, 표본에서 이런 사례는 

발견되지 않았다. 둘째, 인구학적 요인으로 성별, 연령, 교육수준, 배우자 유무, 경제활동 유무를 설정하였

다. 성별은 여성(=0)을 기준집단으로 남성을 비교집단(=1)으로 설정하였다, 연령은 연속변수로 모형에 투

입하였으며,. 교육수준은 고졸이하(=0), 대학재학 이상(=1)의 두 집단으로 분류하였다. 배우자 유무는 유배

우자(=0)와 무배우자(이혼/별거/사별 등)(=1)로 이분변수화 하였다. ‘경제활동’은 근로유형 중에서, 임금근

로, 자영업․고용주를 ‘하고 있음’(=0)으로, 무급가족종사자, 실업자(근로능력있음 및 없음)와 비경제활동을 

‘하지 않음’(=1)으로 분류하였다. 세째, 개인의 심리, 정서적 요인으로는 음주여부, 자존감, 우울감, 가족관

계만족도 및 사회적 관계 만족도를 투입하였다. 음주 여부는 ‘주2회 미만’을 ‘일반’(= 0)으로, 그 이상을 

‘과음주’(=1)으로 구분하여 모형에 투입하였다. 자존감(10문항)과 우울감(11문항)은 역코딩 문항을 포함하여 

합산점수를 구하여 모형에 투입하였으며, 가족관계만족도와 사회적관계만족도는 1~5점의 연속변수로 점수

가 높을수록 만족도도 높음을 의미한다. 넷째, 가족갈등은 개인뿐만 아니라 가족력 및 가족 단위의 인구사

회학적 특성도 영향을 줄 수 있다. 먼저, 아동기의 부정적 경험(4문항)은 과거 0-17세 사이에 ‘부모사망, 이

혼’ ‘생계곤란으로 인한 학업중단’ ‘경제상황으로 인한 친척집 거주’의 4개 항목 중에 1개 이상을 경험한 

경우를 ‘있음’(=1)으로 처리하였다. 그리고 가구원과 가구 데이터를 결합하여, 장애 혹은 만성질환을 가진 

가족, 18세 미만 아동, 65세 이상 부양 가족 유무를 파악하였다. 장애 여부는 가구 설문에서 장애가 있다

고 응답한 경우로, 비등록장애인 및 보훈처 등록장애인을 포함하여 산출하였다. 만성질환은 ‘6개월 이상 

치료 혹은 투약하는 질환이 있는 경우’로 정의하였다. 장애 및 만성질환, 65세 이상 부양가족의 경우, 시설

이나 병원 등에 거주하여 비동거하는 경우는 제외하였으며, 동거하는 경우만을 집계하였다. 이 세 변수는 

모두 없는 경우(=0)와 있는 경우(=1)로 이분변수화하였다. 
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구분 변수 성격 정의 비고

종속변수 가족갈등 연속형
가구용 설문지의 ‘가족갈등’ 

5문항의 합산점수
 범위(5~25)

독립변수

총부채액  연속형

금융대출, 전세보증금, 

비우량부채(일반사채, 카드빚, 

외상)의 합 

비우량부채비(10%) 연속형 총부채액 대비 비우량부채액 

통제

변수

재정적 

요인

소득 연속형
가구 균등화 가처분소득의 

자연로그값

균등화 지수는 가구원 수의 제곱근으로 

구함. 

순자산 연속형 (총자산-총부채)의 자연로그값 

사회

인구학적

요인

성 범주형
여성(ref.), 

남성

연령 연속형 

교육수준 범주형
고졸 이하(ref.),

대학재학 이상

배우자 유무 범주형
유배우자(ref),

무배우자(이혼·별거·사별) 

경제활동 범주형
예(ref.), 

아니오

심리정서

적 요인 

음주여부 범주형
일반(주2회 미만, ref.), 

과음주
 

자존감 연속형
Rosenberg Self-Esteem Scale 

(10문항) 합산총점
범위(4~40)

우울감 연속형
CESD-11 척도(11문항) 

합산총점 
범위(0~33)

가족관계만족도 연속형
가구원용 설문지의

‘가족관계만족도’ 척도
범위(1~5)

사회적관계만족도 연속형
가구원용 설문지의

‘사회적관계만족도’ 척도
범위(1~5)

가족력 

/가족

요인 

아동기 부정적 경험 범주형
경험없음(ref.), 

경험있음
. 

장애 혹은 만성질환 동거 

가족 유무
범주형

없음(fef), 

있음

만성질환은 ‘6개월 이상 치료 혹은 

투약’하는 질환이 있는 경우‘로 정의  

18세 미만 동거 아동 유무 범주형
없음(ref), 

있음

65세 이상 

부양 동거 가족 유무
범주형 없음(ref) 있음

가구주와 배우자를 제외한  

부양가족만을 집계

〈표 1〉변수의 정의 
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제4 . 분석결과

 1. 분석 상의 일반  특성

한국복지패널 3-15차 데이터 중에서 18세 이상 성인으로서, 결혼경험이 있으며, 현재 2인 이상의 가구이

며, 분석변수에 결측이 없는 가구주 및 그 배우자는 총 92,051명이었다. 표본에 대해서 범주형 변수의 기

술통계를 제시하면 〈표2〉와 같다. 

〈표 2〉 범주형 변수의 기술통계 : 2008-2020     
                                                                             (단위: 명, %)

변수

성별 배우자 유무 교육정도 경제활동 음주여부

여성 남성 유 무
고졸

이하

대재

이상
예 아니오 일반 과음주

명

(%)

48,299 43,752 85,510 6,541 68,500 23,551 54,401 37,650 69,921 22,130

(52.5) (47.5) (92.9) (7.1) (74.4) (25.6) (59.1) (40.9) (76.0) (24.0)

변수

아동기 부정적 경험 장애 및 만성질환자 18세 미만 아동 65세 이상 부양가족

합계

없음 있음 없음 있음 없음 있음 없음 있음

명

(%)

87,362 4,689 29,552 62,499 56,362 35,689 85,504 6,547 92051

(94.9) (5.1) (32.1) (67.9) (61.2) (38.8) (92.9) (7.1) (100)

  

  

 전체 분석대상 92,051명 중에 성별은 ‘여성’이 52.5%, ‘남성’이 47.5%였으며, 배우자 유무는 ‘유배우자’ 

92.9%,이었고, ‘무배우자’(이혼, 별거, 사별 등)는 7.1%였다. 교육정도는 ‘고졸 이하’가 74.4%, ‘대재 이상’이 

25.6%였고, 경제활동은 ‘예’가 59.1%, ‘아니오’가 40.9%였다. 음주여부는 ‘일반’이 76.0%였고, ‘과음주’가 

24.0%였다. 다음으로, 아동기의 부정적 경험 여부는 ‘없음’이 94.9%, ‘있음’이 5.1%로 대부분이 없다고 응

답하였다. 장애 혹은 만성질환 동거 가족은 ‘없음’이 32.1%, ‘있음’이 67.9%이었다. 18세미만 동거 아동은 

‘없음’이 61.2%였으며 ‘있음’이 38.8%였다. 65세 이상 부양가족은 ‘없음’이 92.9%, ‘있음’이 7.1%로 나타났

다. 
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변수 연령 가족갈등 자존감 우울감
가족관계

만족도

사회적관계

만족도

사례수 92051 92051 92051 92051 92051 92051

평균 54.4 8.0 30.9 3.4 3.9 3.8

표준편차 14.4 2.5 3.9 4.4 0.6 0.6

최소값 18 5 10 0 1 1

최대값 96 25 40 33 5 5

변수
가구균등

가처분소득

ln_가구균등 

가처분소득
순자산 ln_순자산

사례수 92051 92051 92051 92051

평균 2531.8 7.6 29808.9 9.4

표준편차 2446.3 0.8 44455.1 2.2

최소값 0 0 -199890 0

최대값 201774.3 12.21 2006300 14.5

변수 부채총액 ln_부채총액 비우량부채 비우량부채비

사례수 92051 92051 92051 92051

평균 4306.0 4.6 302.4 8.0%

표준편차 9857.1 4.2 1656.0 24.7%

최소값 0 0 0 0%

최대값 361000 12.8 100000 100%

〈표 3〉 연속형 변수의 기술통계 : 2008~2020  
(단위:명, 점, 만원)                 

연속형 변수에 대한 기술통계는〈표3〉과 같다. 연령은 평균 54.4세(SD=14..4)였다. 종속변수인 ‘가족갈

등’ 척도의 총점은 25점 만점에 평균 8.0점(SD=2.5)이었으며 응답자의 정서/심리상태를 나타내는 요인인 

자존감(총점)은 총 40점 만점에 평균 30.9(SD=3.9), 우울감(총점)은 총 33점 만점에 평균 3.4점(SD=4.4)이었

다. 가족 관계 만족도는 5점 만점에 평균 3.9점(SD=0.6), 사회적 관계 만족도는 5점 만점에 평균 3.8점

(SD=0.6)이었다. 다음으로 재정적인 상황을 나타내는 지표들을 살펴보면, 가구균등화 가처분소득은 평균 

약 2531만 원(SD=2446.3)이었으며, 총자산에서 부채를 제한 순자산의 평균은 약 2억9808만 원(SD=44455.1)

원이었다. 총부채액은 평균 약 4306만 원(SD=9857.1)이었고 비우량부채는 평균 약 302만 원(SD=1656)이었

다. 총부채액 대비 비우량부채비의 평균은 8.0%(SD=24.7%)이었다.

2. 회귀분석  

회귀분석에 앞서, 변수들 사이에 다중공선성이 있는지를 살펴보기 위하여, 변수간 상관계수와 분산팽창

계수(variation inflation factor:VIF)값을 구하여 비교하였다. 분석결과, 다중공선성 문제는 크지 않다고 평

가하였다. 다음으로 종속변수인 ‘가족갈등’에 영향을 미치는 요인을 분석하기 위하여, 합동 OLS 및 패널 

회귀분석을 실시하였으며, 그 결과는〈표4〉와 같다. ‘모형1(POLS)’은 3-15차 데이터를 풀링(pooling)하여 

다중회귀분석을 시행한 것이며, ‘모형2(고정효과)’는 패널회귀분석의 고정효과 모형으로 분석한 결과이다. 

각 조사 연도별로 더미변수를 넣어서 조사 연도의 효과를 통제하였다. ‘모형1(POLS)’의 회귀모형 적합도 

검정 결과는 F=701.65(p<.001), R2=0.186, Adj-R2=0.186이었다. ‘모형2(고정효과)’에서 모든 =0에 대한 

F-test를 행한 결과, F=2.43(p<.001)으로 ‘모형1(POLS)’보다는 패널 회귀분석을 행한 ‘모형2(고정효과)’가 보
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다 더 적합한 것으로 나타났다. 또한 ‘모형2(고정효과)’와 ‘모형3(임의효과)’에 대해 하우스만(Hausman) 검

정을 행하였으며, = 1424.80(p<.001)로 나타나서 ‘모형2(고정효과)’를 최종적으로 선택하였다. 

 〈표 4〉가계부채가 가족갈등에 미치는 향 

　
     모형1(POLS) 모형2(fixed effect)

Coef. S.E Coef. S.E

ln_총부채 0.018*** 0.002 0.003 0.003

비우량부채비(10%) 0.028*** 0.032 0.016*** 0.004

ln_가처분소득 -0.046*** 0.011 -0.025 0.022

ln_순자산 -0.068*** 0.004 -0.038*** 0.010

성별(여성=ref) -0.002 0.018 - -

연령 -0.010*** 0.001 -0.029*** 0.004

교육수준(고졸이하=ref) -0.210*** 0.020 0.035 0.137

배우자유무(있음=ref) -0.169*** 0.030 -0.546*** 0.050

경제활동(예=ref) -0.150*** 0.018 -0.035 0.025

음주(ref=주2회 미만) 0.202*** 0.019 0.106*** 0.023

자존감 -0.074*** 0.002 -0.057*** 0.002

우울감 0.047*** 0.002 0.037*** 0.002

가족관계만족도 -1.161*** 0.013 -0.795*** 0.013

사회적관계만족도 -0.077*** 0.013 -0.070*** 0.013

아동기부정적경험(없음=ref) -0.060 0.034 - -

장애및만성질환가족(없음=ref) 0.062** 0.019 0.018 0.024

18세아동(없음=f) 0.229*** 0.021 0.184*** 0.035

65세이상부양가족(없음=ref) -0.065* 0.030 -0.007 0.064

상수 16.426*** 0.132 15.037*** 0.237

 모형적합도 

F=701.65***

R2=0.186 

Adj-R2=0.186

sigma_u 1.5812

sigma_e 2.0659

rho 0.3694 

F(12386, 79637)=2.43*** 

 N(groups) 92,051
92,051

(12,387)

*>.05, ** p>.01, *** p>.001

먼저, 재정적인 요인이 가족갈등에 미치는 영향은 다음과 같다. 독립변인인 가계부채의 경우, ‘모형

1(POLS)’에서 ‘총부채액’은 가족갈등에 부적인 영향을 미치는 것으로 나타났다(b=.018, p<.001). 그러나 ‘모

형2(고정효과)’에서는 총부채액이 가족갈등에 미치는 영향은 통계적으로 유의미하지 않았다(b=.003, 

p=.347). 그러나 ‘총부채 대비 비우량부채비’는 ‘모형1(POLS)’(b=.028, p<.001)과 ‘모형2(고정효과)’(b=.016, 

p<.001)에서 모두 가족갈등과 유의미한 상관관계가 있었다. 최종적으로 선택된 모형인 ‘모형2(고정효과)’에
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서 비우량부채비가 1단위(10%) 증가할 때마다, 가족갈등은 0.016점씩 증가하는 것으로 해석된다. 이러한 

분석결과는, 부채액의 규모(양)보다는 부채액의 질(특성), 즉, 비우량부채비가 가족갈등과 보다 큰 상관관

계가 있음을 보여주는 것이다. 이러한 분석결과는 부채의 질(특성)이 개인의 심리 및 정서 문제에 미치는 

영향에 주목했던 서구의 선행연구 결과와도 부합하는 것이다(Fitch et al., 2011: Richardson et al., 2013: 

Turunen and Hiilamo, 2014: Hiilamo, 2020: Liu et al., 2020). 다른 재정적인 변수들의 경우, 시간을 고려

하지 않고, 전체를 대상으로 회귀분석을 행한 ‘모형1’(POLS)에서 통제변인인 ‘가처분소득’과 ‘순자산’은 가

족갈등과 부적인 상관관계가 있었다. 그러나 시간을 고려하여 패널회귀분석(고정효과)을 행한 ‘모형2(고정

효과)’에서는 가처분소득은 유의수준 5%에서 통계적으로 유의미하지 않았으며(b=-.025, p=.059), 순자산은 

1단위(1%) 증가할 때, 가족갈등은 0.038점씩 감소하는 것으로 나타났다(b=-.038, p<.001). 

다음으로 최종적으로 선택된 모형인 ‘모형2(고정효과)’에서 사회인구학적 요인 등 다른 통제변인이 가족

갈등에 미치는 영향을 살펴보면 다음과 같다.  먼저, 사회인구학적인 요인이 가족갈등에 미치는 영향을 살

펴보면, 연령이 높아질수록 가족갈등은 감소하는 경향을 보였다(b=-.029, p<.001). 이혼, 별거, 사별 등으로 

배우자가 없는 경우, 역시 가족갈등은 감소하는 경향을 보였는데 이는 부부갈등을 유발하는 대상이 존재

하지 않음에 따른 것으로 여겨진다(b=-.546, p<.001). 반면에, 교육정도와 경제활동 여부가 가족갈등에 미

치는 영향은 통계적으로 유의미하지 않았다. 다음으로, 응답자의 심리정서적 요인과 관련해서, 음주 행동

은 가족갈등과 정적인 상관관계가 있었고(b=.106, p<.001), 우울감은 가족갈등을 증가시키는 경향이 있었다

(b=.037, p<.001). 반면에 자존감은 가족갈등과 부적인 상관관계가 있었다(b=-.057, p<.001). 또한 가족 관계 

만족도가 높을수록 가족갈등은 낮아지는 경향을 보였으며(b=-.795, p<.001). 사회적 관계 만족도는, 가족 

관계 만족도에 비해서 그 영향력의 크기가 작았으나, 가족갈등과 부적인 상관관계가 있었다(b=-.070, 

p<.001). 가족 요인에 있어서, 장애 및 만성질환 동거 가족 유무, 65세 이상 동거 부양 가족 유무는 통계적

으로 유의미하지 않았지만, 18세 미만 동거 아동 유무는 가족갈등과 정적인 상관관계가 있었다(b=.184, 

p<.001). 이는 양육 관련 부담이 가족 내 스트레스와 가족갈등을 유발한다는 선행 연구결과와도 일치하는 

것이다(김유경 외, 2014).      

제5 . 결론 

이 연구는 가족 스트레스 이론을 기반으로, 가구의 부채 수준, 특히, 가계 부채의 질(비우량부채비)이 가

족관계에 부정적인 영향을 미치며, 가족갈등을 심화시키는 기제로 작용하고 있음을 실증적으로 분석하였

다. 그동안 우리나라에서 이루어진 관련 연구들이 주로 단년도 데이터를 사용하거나, 전국적인 대표성을 

지니지 못하는 소규모 그룹에 대한 데이터를 분석했었던데 반해서, 이 연구는 2008-2020년에 이르는 장기

간의 패널 데이터를 사용하여, 종단적인 변화를 분석하였다. 또한, 전통적으로 사회과학 연구에서 어떤 개

인 혹은 가족의 경제적 지위를 측정하는 지표로 사용해 왔던 소득 외에, 자산 및 부채를 고려하여 복합적

으로 경제적인 수준을 파악하였으며, 부채의 양(규모)뿐만 아니라 질(특성)이 가족관계에 미치는 영향을 

분석했다는 점에서 학술적인 의의가 있다. 

분석결과, 개인의 인구학적, 심리정서적 요인을 비롯하여, 소득과 자산을 통제한 상태에서도. 가계 부채 

수준은 가족갈등과 정적인 상관관계가 있었다. 이는 소득, 자산 외에도 부채를 고려하여 가구의 경제적 상

황을 파악할 필요성이 있음을 실증적으로 보여주는 것이다. 특히, 시간을 고려하여 패널 회귀분석(고정효
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과)을 행한 바에 의하면, 가계부채의 양(규모)과 가족갈등 간에는 유의미한 상관관계가 없었으나, 부채의 

질(특성), 즉, 비우량부채비와 가족갈등 간에는 통계적으로 유의미한 정적인 상관관계가 있었다. 지금까지 

가계부채와 개인 혹은 가족의 삶의 질의 상관관계를 분석한 많은 연구에서는 부채의 양(규모)에 주목해 

왔는데 이 연구는 부채의 양(규모)뿐만 아니라 부채의 질(특성)이 부채 수준을 파악하는 데 있어서 중요한 

요인임을 시사한다. 우리나라 가계부채의 주요 구성요소는 담보대출 그리고 신용대출의 비중이 높은데 이

러한 대출은 규제 및 심사기준을 충족해야 하므로 보다 안정적인 직장, 일정한 소득과 자산이 있을 경우

에 접근성이 높다. 예를 들어, 부동산 구매를 위해 금융기관 대출을 이용할 때, 담보물이 있거나 안정된 

소득을 기대할 수 있는 가구일수록 부채의 한도가 증가한다. 따라서 어떤 가구의 총부채가 크다고 하여, 

반드시 현재 재정 상황이 열악한 것이 아닐 수 있다. 해외 연구에서도 가계부채 총액은 경제적으로 더 좋

은 상황에 있는 집단과의 상관관계가 높음을 지적하고 있다(Drentea and Raynolds, 2014).  반면에 부채

의 질, 특히 비우량 부채가 차지하는 비율은 가구 및 가구원이 처한 경제적 어려움을 보다 잘 보여주는 

지표가 될 수 있다. 국내의 선행연구에서도 경제적 수준이 낮을수록 비우량 부채의 비중이 증가하는 경향

이 있었다(박정민‧이승호, 2017). 본 연구의 결과는 가계부채 총액과 함께 비우량부채에 대한 관심이 필요

함을 보여준다. 서민금융지원제도 이용자에 대한 연구에 의하면, 서민금융지원제도 신청자 중 46%가 신청

후 거절당한 경험이 있으며, 이는 낮은 신용등급, 저소득, 불안정한 일자리 등으로 신청조건을 만족하지 

못한 데 따른 것이었다(곽민주, 2020). 따라서 금융취약계층의 신용개선을 지원하고 금융상품의 지원기준

을 개선하며 상환부담이 상대적으로 낮은 대환상품을 안내하고 연계하는 방안이 필요하다. 특히 비우량부

채비가 높은 취약집단을 대상으로 신용 및 부채를 관리하고 개선방안을 제시하는 컨설팅 제도의 확대와 

활성화를 적극 고려할 필요가 있다.
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인과 계에서 공간의 의미에 한 연구

권혁창(경상국립대학교)

제1  서론

사회과학에서 두 변수의 인과관계가 공간적 맥락에 따라 다르게 나타날 수 있는가? 본 연구는 이러한 

연구문제를 두 가지 사례를 통해 살펴보려는 지적 실험이다. 하나는 정책평가, 즉 노후소득보장정책의 효

과를 평가할 때 공간이 가지는 의미를 살펴보려는 것이고, 또 하나는 고령자 고용이 고령자의 삶의 만족

도에 미치는 영향이 공간적 맥락에 따라 달라지는가를 살펴보는 것이다.1)

정책평가의 기본적인 아이디어는 다른 모든 것이 동일하다고 가정할 때 정책변수가 어떠한 결과를 가

져오는지를 확인하는 것이다. 이를 위해 실험설계의 경우 난선화를 통해 동일한 두 집단을 구성하고 실험

집단에는 정책을 시행하고 통제집단에는 정책을 시행하지 않고 두 집단의 차이를 통해 정책의 효과를 살

펴본다. 하지만 실험설계의 경우 전국적으로 시행되는 정책의 효과를 살펴보는 게 통제집단을 만들기 어

렵기 때문에 쉽지 않으며, 또 하나의 쟁점은 정책변수를 제외한 다른 모든 것이 동일하다는 가정과 연관

된다. 즉 정책의 효과가 공간적 맥락과 연관되어 있을 경우 실험설계의 결과는 정책효과를 정확히 보여주

지 못할 수 있다. 예를 들어 일자리 사업의 경우 실업율이 높은 지역과 낮은 지역에서 정책의 효과가 다

를 수 있지만 이를 실험설계를 통해서는 확인하기 어렵다. 

비실험설계의 정책평가의 경우 난선화로 이루어지는 실험설계의 장점, 즉 개인의 보이지 않는 속성

(unobservaable charactersitics)를 어떻게 통제할 것인가?가 하나의 쟁점이 된다. 본 연구는 비실험설계, 즉 

통계적 통제를 통해 정책의 효과를 분석하는 시도를 살펴보면서 난선화의 문제를 어떻게 넘어설 수 있는

지, 그리고 비실험설계의 정책평가에서 공간적 맥락의 중요성을 확인해보려는데 목적이 있다. 그리고 고령

자 고용과 삶의 만족도의 관계에서도 공간적 맥락이 중요한지를 살펴보는 것도 또 하나의 목적이다.

제2  패 자료분석

비실험설계에서 눈에 보이지 않는 개인적 속성을 통제하는 방법으로 고려할 수 있는 통계적 방법으로

는 패널자료분석방법인과이 있다. 패널자료분석을 통해 개인의 눈에 보이지 않는 속성을 통제한다면 실험

설계에서 난선화를 통해 얻을 수 있는 효과를 대체할 수 있을 것이다. 물론 통제집단이 설정되지 않기 때

문에 패널자료분석방법만으로 정책의 효과를 효과적으로 파악한다고 단언할 수는 없다. 하지만 전국적으

로 시행되는 정책의 경우 통제집단 설정이 사실상 어렵기 때문에 패널자료분석방법이 비실험설계에서 정

책평가를 위해 활용될 수 있다고 판단된다.

본 연구는 한국복지패널(Korea Welfare Panel Study) 7차에서 12차 자료를 활용하여 패널자료를 구축하

여 분석한다. 2006년에 처음 구축되기 시작한 한국복지패널은 7,000여 가구를 대상으로 하며, 7차 년도 조

1) 권혁창(2021), 권혁창, 홍다영(2021)의 연구를 활용하여 인과관계에서 공간의 의미를 중심으로 재서술하였음.
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사에는 1차 년도 표본규모를 유지하고자 신규 가구를 추가였다. 이러한 특성을 고려하여 본 연구는 복지

패널 7차 년도(2012년)를 기준으로 하였다. 

구체적으로 본 연구는 7차 년도에 65세 이상부터 74세 이하까지의 노인 가구주를 선별하여 추출하고 

동일 대상을 지속적으로 추적하여 12차 년도까지의 총 6년 동안의 자료를 구축하였다. 최종 분석 가구주 

사례 수는 7차 년도 1,262명, 8차 년도 1,230명, 9차 년도 1,193명, 10차 년도 1,162명, 11차 년도 1,119명, 

12차 년도 1,085명으로 조금씩 감소한다. 

패널자료분석방법은 개인의 보이지 않는 속성을 통제하면서 독립변수들이 종속변수에 미치는 영향을 

동태적으로 분석할 수 있는 장점을 가지고 있다. 패널자료분석방법에서 주로 활용되는 확률효과모형

(Random-Effects model)과 고정효과모형(Fixed-Effects model) 중에서(Frees, 2004), 본 연구는 확률효과모

형을 활용한다. 그 이유는 확률효과모형이 개인 내 변량뿐만 아니라 개인들 간의 변량을 분석에서 고려할 

수 있기 때문이다. 특히 본 연구에서 활용하는 패널로짓분석의 경우, 고정효과모형은 종속변수의 변화가 

없는 사례를 삭제하고 분석하기 때문에 고령노동자 전체를 대상으로 분석하지 않는다는 한계를 가지고 있

기도 하다. 즉 고정효과모형의 경우 종속변수의 변화가 없을 경우 분석에서 제외되어 총 1,237명의 노인 

가구주 중에서 352명만을 분석하기 때문이다.

제3  패 자료의 기술통계분석

<표 1> 변수 설명 

독립변수인 노후소득보장제도 수급은 로그 수급액을 활용하였다. 통제변수는 선행연구 결과를(권혁창 

외, 2014; 김혜진, 2018 등) 토대로 다음과 같이 구성하였다(<표 1> 참조). 첫째, 인구사회학적 변수는 성

별, 연령, 지역, 교육수준, 배우자 유무이다. 지역변수의 경우 지역별 비교분석에서 주요하게 활용되는데, 

지역별 특성(예를 들어, 노동수요)를 반영할 수 있는 변수로 간주할 수 있다. 둘째, 경제 변수는 자산이다. 

자산은 거주주택가격, 소유부동산, 점유부동산, 금융자산, 농기계, 농축산물, 자동차 가격, 그리고 기타재산

구분 변수명 세부사항

통제

변수

인구

사회

학적

성별 남 1, 여 0

연령 단위(세)

지역1 중소도시 1, 대도시 0

지역2 농촌 1, 대도시 0

교육
중졸 미만 0,

중졸 이상 1

배우자
배우자 있음 1, 

기타(이혼, 사별, 별거, 비해당) 0

경제 자산 log(총 자산)

신체

건강
주관적 건강상태 1점(아주 안좋음) ~ 5점(매우 좋음)

심리

건강

우울 총 11문항, 1점(극히 드물다) ~ 4점(대부분 그랬다)

자아존중감 총 10문항, 1점(대체로 그렇지 않다)~4점(항상 그렇다)

독립

변수

노후

소득

보장

제도

기초수급  로그 월수급액

특수직역 로그 월수급액

국민연금 로그 월수급액

기초연금 로그 수급액
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의 합으로 계산하였다. 셋째, 신체건강 변수는 주관적 건강상태이다. 넷째, 심리건강 변수는 우울과 자아존

중감이다. 우울은 지난 1주일간의 심리상태에 대해 질문한 것이며 CESD-11 척도로 총 11문항, 4점 척도로 

구성되어 있다.2) 자아존중감은 Rosenberg Self-Esteem Scale을 활용하여 측정하였는데 총 10문항(4점 척

도)으로 구성되어 있으며, 역문항은 변환하고 평균처리하였다.3) 

연구대상자의 특성은 다음과 같다(<표 2>). 첫째, 연구대상자인 가구주 성별의 경우, 여자는 남자보다 

적었다. 연령은 7차 년도에 평균 69.9세이고 지역별 분포를 살펴보면 대도시, 농촌, 중소도시 순으로 나타

났다. 교육수준의 경우 7차 년도를 살펴보면 초졸 이하가 39.9%로 가장 많았고, 무학과 중졸이하 순으로 

나타났으며, 배우자 유무에서 7차 년도 배우자가 있는 사람이 57.9%로 많았다.4) 둘째, 연구대상자의 연령

을 지역별로 비교하면 농어촌 지역의 노인의 나이가 상대적으로 많았으며, 교육수준도 지역별로 차이가 

있는 것으로 나타났다. 무학의 경우 농어촌 지역 노인의 20%, 중소도시 지역 노인의 16%, 그리고 대도시 

지역 노인의 11%였으나, 전문대 재학 이상의 경우 대도시 지역 노인의 14.2%, 중소도시 지역 8.4%, 농어

촌 지역 노인의 3.5%가 해당되었다. 그리고 자산은 대도시, 중소도시, 농어촌 순으로 나타났다.

<표 2> 연구 상자의 특성 (명, %)

주: *p<.05, **p<.01, ***p<.001

제4  분석사례

1. 노후소득보장제도가 고령자의 근로여부에 향을 미치는가?

노후소득보장제도 수급과 고령자 노동의 관계를 확률효과모형을 적용하여 분석한 패널회귀분석결과를 

2) 우울의 신뢰도는 7차의 경우 0.85이다.

3) 자아존중감의 신뢰도는 7차 wave의 경우 0.71으로 나타났다.

4) 성별, 지역, 학력, 배우자 유무의 wave별 차이(복지패널 7차~12차)는 통계적으로 유의미하지 않은 것으로 나타났다. 

변수 7차 전체 대도시 중소도시 농어촌 X2/F

성별
남 796(63.1) 314(63.8) 215(62.5) 257(62.7)

.196
여 466(36.9) 178(36.2) 129(37.5) 159(37.3)

연령 69.9(2.8) 69.8(2.8) 69.9(2.4) 70.3(2.9) 3.699*

지역

대도시 492(39.0)

492 344 426 -중소도시 344(27.3)

농어촌 426(33.8)

교육

무학 195(15.5) 54(11.0) 55(16.0) 86(20.2)

64.319***

초졸 이하 504(39.9) 168(34.1) 131(38.1) 205(48.1)

중졸 이하 223(17.7) 97(19.7) 63(18.3) 63(14.8)

고졸 이하 226(17.9) 103(20.9) 66(19.2) 57(13.4)

전문대

재학 이상
114(9.0) 70(14.2) 29(8.4) 15(3.5)

배우자
유배우자 731(57.9) 282(57.3) 198(57.6) 251(58.9)

.267
기타 531(42.1) 210(42.7) 146(42.4) 175(41.1)

log자산 3.70(3.3) 4.26(2.6) 3.38(3.7) 3.34(3.6) 10.469***

주관적 건강상태 2.96(.91) 2.97(.90) 2.99(.95) 2.91(.91) .947

심리건강 
우울 8.49(8.8) 8.06(8.9) 8.76(9.3) 8.77(8.6) .917

자아 존중감 2.90(.41) 2.91(.42) 2.89(.43) 2.91(.41) .276
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<표 3>에 제시하였다. 또한 <표 3>은 지역을 통제변수로 투입하는지의 여부에 따른 두 가지 모형의 결과

가 제시되어 있다. 

<표 3> 노후소득보장제도 수 액과 고령자 노동: 패  확률효과모형

 *p<.05, **p<.01, ***p<.001

첫째, 고령자 노동에 지역변수가 통계적으로 유의미하게 연관되어 있는 것으로 나타났다. 지역을 고려

한 모형(1)에서, 대도시와 비교하여 중소도시와 농어촌 더미변수가 모두 긍정적으로 고령자 노동과 연관되

어 있으며, 이 결과는 통계적으로 유의미하였다. 이는 고령자 노동에 지역의 특성이(예를 들어 고령자 노

동시장 상황) 영향을 미칠 수 있다는 것을 보여준다. 물론 지역이 더미변수이기 때문에 지역의 생활비수

준을 비롯한 다양한 지역별 특성을 반영할 수 있다. 

둘째, 고령자 노동에 영향을 미칠 수 있는 인구사회학적 및 건강 변인을 통제하더라도, 노후소득보장제

도 중 특수직역연금 수급액과 국민기초생활보장 수급액은 고령자 노동과 부정적으로 연관되어 있다. 하지

만, 지역을 통제변수로 투입한 모형(1)에서는 한편 국민연금 수급액은 고령자 노동과 통계적으로 유의미하

게 연관되어 있지 않으며, 기초(노령)연금 수급액은 고령자 노동과 부정적으로 연관되어 있으며 통계적으

로 유의미했다. 한편 지역을 통제하지 않은 모형(2)에서는 국민연금 수급액이 고령자 노동과 긍정적으로 

연관되어 있으며, 통계적으로 유의미하였다. 이러한 결과는 국민연금 수급자가 비수급층에 비해 높은 고용

율을 보인다는 선행연구(권혁창·박주완, 2017)와 비슷한 결과이다. 한편 지역을 고려하지 않았을 때(모형 

(2)), 기초(노령)연금과 고령자 노동의 관계는 통계적으로 유의미하지 않았다. 이는 국민연금 수급액과 기

초(노령)연금 수급액 등 노후소득보장제도의 수급과 고령자 노동과의 관계가 지역별로 다르게 나타날 수 

있음을 시사한다.5)  

셋째, 인구사회학적 통제변인의 영향을 살펴보면, 남성 노인 가구주가 여성보다 더 근로하며, 연령이 높

5) 지역과 제도변수 간의 다중공선성의 문제를 확인하기 위해 상관관계 분석을 시행한 결과, 가장 높은 상관계수가 0.132로 

나타나 다중공선성의 문제는 없는 것으로 판단된다.

지역을 고려한 경우(1) 지역을 고려하지 않은 경우(2) 

Coef. S.E. z Coef. S.E. z

통

제

변

수

성별 .973 .421 2.31* 1.091 .453 2.41*

연령 -.243 .027 -8.85*** -.248 .028 -8.87***

지역1 (중소도시) 1.089 .287 3.79*** - - -

지역2 (농어촌) 3.775 .305 12.38*** - - -

교육수준 -.535 .293 -1.83 -1.292 .313 -4.12***

배우자유무 1.350 .371 3.64*** 1.731 .397 4.36***

log자산 .227 .043 5.23*** .206 .045 4.61***

주관적 건강상태 .317 .073 4.35*** .296 .074 4.03***

우울 -.018 .007 -2.59* -.018 .007 -2.50*

자아존중감 .730 .170 4.30*** .731 .170 4.30***

독

립

변

수

제

도

 국민기초생활보장 

수급액
-.370 .093 -3.97*** -.426 .094 -4.55***

특수직역 연금 

수급액
-.473 .097 -4.87*** -.496 .105 -4.69***

국민연금 수급액 .138 .072 1.92 .181 .075 2.40*

기초(노령)연금 

수급액
-.081 .040 -2.05* -.071 .041 -1.75

_cons 10.712 2.008 5.34*** 12.701 2.052 6.19***

Number of obs. 6,075

Number of groups 1,237

Log likelihood -2339.1676 -2410.8812
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아질수록 근로를 하지 않는 것으로 나타났다. 한편 배우자가 있는 경우에 노인가구주가 더 노동하는 것으

로 나타났다. 그리고 경제 변인 중에서는 자산이 많을수록 노인 가구주가 더 근로하는 것으로 나타났다. 

자산이 많은 노인층의 고용률이 높다는 사실은 경제학적 접근의 예측과는 다른 것으로 나타났다. 최은영

(2017)은 가구 자산수준이 고령자 경제활동의 유인을 감소시킨다고 밝히고 있어서, 한국 고령자 노동에 미

치는 자산의 영향에 대해서는 보다 심도 깊은 추가 분석이 필요하다고 판단된다. 

 넷째, 신체건강 요인 중에서는 주관적 건강상태가 노인가구주의 고용과 긍정적으로 연관되어 있으며, 

심리건강 변인인 우울정도가 노인가구주의 근로와 부정적으로 연관되어 있어, 우울수준이 높을수록 노인

가구주의 근로 확률이 감소하는 것으로 나타났다. 반면에 자아존중감은 긍정적으로 고령자 노동과 연관되

어 있는 것으로 드러났다. 이러한 분석결과는 고령자 노동과 노인의 심리적, 신체적 건강이 유의미하게 연

관되어 있다는 것을 확인시켜준다.

<표 4>는 지역별로 노후소득보장 수급액과 고령자 노동과의 관계를 보여주고 있다. 첫째, 대도시의 경

우,  특수직역연금 수급액은 고령자 노동과 부정적으로 연관되어 있다. 둘째, 중소도시의 경우, 기초(노령)

연금 수급액이 고령자 노동과 부정적으로 연관되어 있는 것으로 나타났다. 셋째, 농어촌 지역의 경우, 공

공부조인 국민기초생활보장 수급액과 특수직역연금 수급액이 고령자 노동과 부정적으로 연관되어 있는 것

으로 나타났다. 한편 국민연금 수급액은 대도시, 중소도시, 농어촌 지역 모두에서 고령자 노동과 통계적으

로 유의미하게 연관되어 있지 않았다. 

그렇다면, 왜 제도변수인 노후소득보장 수급액이 고령자 노동에 미치는 영향이 지역별로 제도에 따라 

상이하게 나타나는 것인가? 첫째, 국민연금의 경우, 지역에 상관없이 수급액과 고령자 노동의 관계가 긍정

적으로 나타났지만 그 관계가 통계적으로 유의미하지 않았다. 이는 국민연금 수급액 자체가 특수직역연금 

수급액에 비해 상대적으로 낮고 65세 이상 고령자의 경우 국민연금의 퇴직소득심사제도의 영향을 그다지 

많이 받지 않기에, 국민연금 수급이 고령자노동을 줄이지는 않는다고 해석할 수 있다. 

둘째, 특수직역연금의 고령자 노동공급 효과는 지역 모두에서 부정적으로 나타났고, 중소도시를 제외하

면 그 효과가 통계적으로 유의미하였다. 특수직역연금의 수급액이 국민연금에 비해 상대적으로 많고 수급

자가 근로할 경우 삭감되는 급여액이 많기 때문에 (김수성, 2019), 이러한 퇴직소득심사제도의 엄격성 때

문에 근로에 소극적일 가능성이 존재한다. 하지만 통계분석결과만으로는 중소도시의 경우 왜 특수직역연

금의 노동공급효과가 통계적으로 유의미하지 않은가를 해석하기 어렵다. 중소도시의 경우 다른 지역과 다

르게 특수직역연금 수급자에게 적절한 노인 일자리가 충분하지 않은 것으로 생각해볼 수는 있다. 

셋째, 공공부조제도인 국민기초생활보장제도의 고령자 노동공급 효과는 농어촌 지역에서 부정적으로 나

타났으며 이는 통계적으로 유의미하였다. 농어촌 지역의 경우 다른 지역에 비해 농사 등 고령자 일자리가 

상대적으로 존재하는 상황에서 공공부조는 부정적으로 고령자 노동에 영향을 미치는 것으로 보인다. 이는 

고령화가 많이 진행된 농어촌의 경우 상대적으로 생활비가 적게 들고, 가난한 노인들의 경우 일을 할수록 

국민기초생활보장수급액이 줄어들기 때문에 나타난 현상으로 보인다. 넷째, 기초(노령)연금의 고령자 노동

공급효과는 부정적으로 나타났지만 중소도시의 경우에만 통계적으로 유의미하였다. 이는 중소도시의 고령

자 노동시장 상황에 대해 보다 정확한 정보를 가지고 추가로 연구할 필요가 있다. 
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<표 4> 노후소득보장제도 수 액과 고령자 노동: 지역별 분석 

대도시 중소도시 농어촌

Coef. S.E. z Coef. S.E. z Coef. S.E. z

통

제

변

수

성별 1.251 .579 2.16* .735 .986 .74 .381 .786 .49

연령 -.293 .043 -6.83*** -.214 .054 -3.95*** -.198 .049 -4.04***

교육수준 .087 .433 .20 -1.344 .650 -2.07* .038 .526 .07

배우자유무 .719 .487 1.48 2.106 .912 2.31* 2.111 .723 2.92**

log자산 .202 .089 2.27* .250 .082 3.06** .229 .065 3.53***

주관적 

건강상태
.359 .115 3.08** .263 .137 1.92 .352 .135 2.61**

우울 -.011 .011 -0.98 -.008 .015 -.51 -.041 .013 -3.31**

자아존중감 .920 .262 3.51*** .541 .335 1.62 .680 .312 2.18*

독

립

변

수

제

도

국민기초

생활보장 

수급액

-.234 .122 -1.91 -.311 .20 -1.56 -.851 .217 -3.93***

특수직역 

연금 

수급액

-.679 .144 -4.71*** -.114 .189 -.61 -.587 .20 -2.94**

국민연금 

수급액
.148 .110 1.34 .156 .139 1.13 .075 .130 .58

기초(노

령)연금 

수급액

-.018 .061 -.30 -.168 .072 -2.35* -.10 .082 -1.22

_cons 13.350 3.07 4.34*** 11.661 3.66 3.19**

Number of obs. 2509 1703 1863

Number of groups 497 372 429

Log likelihood -946.15781 -685.38156 -693.46153

*p<.05, **p<.01, ***p<.001

2. 고령자 고용이 고령자의 삶의 만족도에 향을 미치는가?

고령자의 근로가 삶의 만족도에 영향을 미치는지를 확인하기 위하여 확률효과모형을 적용한 패널회귀

분석 결과를 <표 5>에 제시하였다. 모형1은 지역 변인을 분석에서 통제하지 않은 모형이며, 모형2는 지역 

변인을 분석에서 통제했을 때의 모형이다. 

첫째, 고령자의 삶의 만족도는 지역과 유의미하게 연관된 것으로 나타났다. 지역을 통제한 모형2에서 

나타나듯이, 중소도시(Z=2.96, p<.01)나 농어촌(Z=2.06, p<.05)에 거주하는 고령자의 삶의 만족도가 대도시

에 거주하는 고령자의 삶의 만족도보다 높았다. 이러한 분석 결과는 지역 맥락효과가 노인의 삶의 만족도

를 유의미하게 설명한다는 것을 보여준다. 한편 지역을 통제하지 않은 모형1에서 인구학적, 신체건강, 정

신건강, 경제, 제도적 변인을 통제했을 때 고령자 근로는 삶의 만족도에 유의미하게 연관되어 있는 것으로 

나타났다. 그러나 모형2와 같이 지역을 통제했을 때, 고령자 근로는 삶의 만족도에 유의미한 연관을 보이

지 않았다. 이는 고령자 근로 여부가 노인의 삶의 만족도에 미치는 영향이 지역에 따라 달라질 수 있다는 

것을 함의한다.6) 즉 고령자 근로여부가 지역별로 통계적으로 유의미한 차이가 있다는 <표2>의 분석결과

를 고려하면, 근로와 지역의 상호작용이 고령자의 삶의 만족도와 유의하게 연관될 수 있다.

6) 근로여부보다 소득금액이 노인의 삶의 만족도에 더 중요할 수 있으므로 근로여부 대신 로그 시장소득을 투입하여 분

석한 결과, 중소도시의 경우 로그 시장소득과 노인의 삶의 만족도의 관계가 통계적으로 유의하지 않게 나타나(p=0.128) 

지역의 맥락효과가 여전히 유의미한 것으로 판단된다.
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둘째, 인구 사회학적 변인의 영향력을 살펴보면, 지역을 통제하지 않은 모형1에서 가구주는 여성 고령

자일 때(Z=-4.84, p<.001), 나이가 많을수록(Z=6.46, p<.001), 유배우자일 경우(Z=2.00 p<.05) 삶의 만족도가 

높았으며, 교육수준은 고령자의 삶의 만족도에 유의미하게 연관되어 있지 않았다. 한편 지역이 통제된 모

형2에서는 성별과 연령은 삶의 만족도와 유의미하였으나, 배우자 유무와 교육수준은 고령자의 삶의 만족

도에 유의미하지 않은 것으로 나타났다. 

셋째, 신체 건강 변인은 모형1과 모형2에서 자신의 건강상태가 좋다고 판단할수록(Z=17.66, p<.001), 정

신건강 변인에서는 우울이 낮을수록(Z=-18.20, p<.001), 그리고 자아존중감이 높을수록(Z=22.4, p<.001) 삶

의 만족도가 높았다.

넷째, 경제적 변인에서는 모형1과 모형2 모두에서 자산이 많을수록 삶의 만족도가 높았으며, 노후소득

보장 변인에서는 사회보험인 국민연금과 특수직역연금 수급은 노인의 삶의 만족도와 정적으로 유의미하게 

연관되어 있으며, 국민기초생활보장 수급과 기초연금은 노인의 삶의 만족도와 부정적으로 유의미하게 연

관되어 있다.

<표 5> 고령자의 노동과 삶의 만족도: 패  확률효과모형

* p<.05, **p<.01, ***p<.001

본 연구는 고령자 근로 여부가 노인의 삶의 만족도에 미치는 영향이 지역에 따라 달라질 수 있는지를 

분석하기 위해 대도시, 중소도시, 농어촌별로 지역별 비교분석을 수행하였다. 각 지역별로 노인의 삶의 만

족도에 미치는 요인을 살펴본 결과는 <표 6>과 같다.

첫째, 고령자 근로가 삶의 만족도에 유의미한 영향을 미치는 지역은 대도시로 나타났다. 그리고 대도시

의 경우 노인의 삶의 만족도 관련 요인으로는 성별, 연령, 주관적 건강상태, 우울, 자아존중감, log총자산, 

특수직역연금 수급, 국민연금 수급으로 나타났다. 

(지역을 통제하지 않은 )모형1 (지역통제) 모형2

Coef. S.E Z Coef. S.E Z

통제

변수

성별 -.120 .025 -4.84*** -.119 .025 -4.83***

연령  .012 .002 6.46*** .012 .002 6.41***

교육 -.003 .015 -0.21 .002 .016 0.15

배우자 .047 .024 2.00* .043 .024 1.84

주관적 건강상태 .109 .006 17.66*** .109 .006 17.69***

우울 -.012 .001 -18.20*** -.012 .001 -18.26***

자아존중감 .328 .015 22.40*** .328 .015 22.45***

log총자산 .023 .003 7.69*** .024 .003 7.84***

국민기초생활보

장
-.086 .021 -4.07*** -.083 .021 -3.96***

특수직역연금 .229 .028 8.26*** .226 .028 8.18***

국민연금 .050 .014 3.64*** .047 .013 3.42**

기초연금 -.037 .015 -2.43* -.037 .015 -2.46*

지역1(중소도시) .048 .016 2.96**

지역2(농어촌) .034 .017 2.06*

독립

변수
근로 .026 .012 2.13* .021 .013 1.66

-cons 1.197 .145 8.25*** 1.179 .145 8.14***

Number of obs. 6075

Number of groups 1237

R2
within=0.1790 between=0.6055  

overall=0.4366

 within=0.1792 between=0.6088   

   overall=0.4382
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둘째, 중소도시의 경우 고령자 근로는 삶의 만족도에 정적으로 연관된 것으로 나타났지만 통계적으로 

유의미하지 않았다. 중소도시 노인의 삶의 만족도 관련 요인으로 성별, 연령, 주관적 건강상태, 우울, 자아

존중감, log총자산, 국민기초생활보장제도 수급, 특수직역연금 수급, 국민연금 수급으로 나타났다. 

셋째, 농촌 경우에는 근로가 삶의 만족도에 부적으로 연관된 것으로 나타났지만 통계적으로 유의미하지 

않았다. 농촌의 경우 성별, 연령, 주관적 건강상태, 우울, 자기효능감, log총자산, 국민기초생활보장제도 수

급, 특수직역연금 수급이 노인의 삶의 만족도에 유의미하게 연관된 것으로 나타났다. 

<표 6> 지역에 따른 삶의 만족도에 미치는 향요인

*p<.05, **p<.01, ***p<.001

제5  결론

본 연구는 사회과학에서 인과관계를 추정하는데 있어서 공간적 맥락이 중요하다는 점을 두 가지 사례

를 통해 확인하고자 하였다. 첫 번째 사례에서 본 연구는 한국 65세 이상 75세 미만 고령자 (가구주)를 

2012년부터 2017년까지 6년 동안 추적하여 고령자노동 영향요인을 노후소득보장 수급을 중심으로 고찰하

는 것을 목적으로 하였다. 본 연구는 첫째, 고령자 노동의 결정요인에 관한 연구들이 단일 노동시장을 가

정하고 노후소득보장제도를 모두 포괄하지 못하는 한계가 존재하며, 둘째, 개별 노후소득보장제도의 고령

변인
대도시 중소도시 농어촌

Coef. S.E Z Coef. S.E Z Coef. S.E Z

통

제

변

수

성별 -.109 .040 -2.74** -.132 .049 -2.71** -.109 .045 -2.23*

연령 .015 .003 4.48*** .012 .004 3.43** .011 .003 3.46**

교육 .010 .028 0.36 .023 .028 0.82 -.034 .027 -1.23

배우자 .054 .037 1.45 .023 .047 0.48 .021 .043 0.48

주관적

건강상태
.100 .010 10.12*** .115 .011 10.24*** .117 .011 10.64***

우울 -.011 .001 -11.81*** -.014 .001 -11.06*** -.009 .001 -8.33***

자아

존중감
.313 .022 13.91*** .267 .028 9.61*** .392 .027 14.76***

log

총자산
.034 .006 5.38*** .025 .005 4.83*** .016 .005 3.45**

국민기초

생활수급
-.008 .008 -0.94 -.033  .012 -2.71** -.039 .013 -2.95**

특수직역

연금
.052 .010 5.84*** .052 .009 5.64*** .037 .010 3.56***

국민

연금
.021 .008 2.64** .025 .008 2.98** .014 .008 1.77

기초

연금
-.003 .005 -0.66 -.006 .005 -1.27 -.003 .005 -0.56

독

립

변

수

근로 .044 .021 2.10* .023 .022 1.03 -.003 .023 -0.13

_cons .957 .245 3.90*** 1.38 .271 5.08*** 1.109 .250 4.44***

sigma_u .219 .162 .142

sigma_e .331 .329 .340

rho .305 .194 .148

R²

within 0.1849 0.1893 0.1726

between 0.5775 0.6295 0.5722

overall 0.4647 0.4413 0.4052
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자 노동 공급효과에 대한 선행연구들도 단일 노동시장을 가정하고 인적 속성을 통제하고 개별 노후소득보

장제도의 효과를 노동공급 차원에서 검토함으로써 노동수요차원, 즉 지역에 대해 별로 주목하지 않았다고 

본다. 본 연구는 국민연금, 특수직역연금, 기초연금, 국민기초생활보장제도 모두를 수급액으로 변수화하고 

지역변수를 분석에서 고려함으로써 이러한 선행연구의 한계를 넘어서고자 하였다. 

첫 번째 사례의 분석결과를 정리하면 다음과 같다. 

첫째, 패널자료분석 결과, 고령자 노동에 영향을 미치는 인구사회학적 변수(성별, 연령, 교육수준), 경제

(자산), 건강(주관적 건강상태) 및 심리건강상태(우울, 자아존중감) 변인을 통제하고, 노후소득보장제도의 

수급액과 고령자 노동의 관계는 제도별로 차이가 있는 것으로 나타났다. 공공부조제도인 국민기초보장제

도 수급액은 고령자 노동과 부정적으로 연관되어 있는 것으로 나타났고, 사회보험인 특수직역연금 수급액

도 고령자 노동과 부정적으로 연관되어 있는 것으로 나타났다. 이러한 결과는 공공부조제도의 근로동기 

약화와 특수직역연금제도의 노동공급 감소효과를 보여준다고 할 수 있다. 제도적 차원에서 공공부조제도

의 경우 근로소득이 많을수록 생계급여액이 줄어들기 때문에 노동 공급 감소현상이 나타날 수 있으며, 특

수직역연금의 경우 퇴직소득심사제도가 존재하여 초과소득이 존재하는 경우 연령에 상관없이 급여액이 줄

어들기 때문에 노동 공급이 줄어들어 나타난 현상이라고 볼 수 있다.

둘째, 고령자의 노동과 국민연금 수급액과 기초연금 수급액의 관계에 대한 분석은 지역변수 투입여부에 

따라 상이한 결과를 산출한다. 지역을 통제하지 않을 경우 국민연금 수급액은 고령자 노동과 긍정적으로 

연관되어 있으며, 이는 통계적으로 유의미했다. 그리고 기초연금 수급액은 고령자 노동과 통계적으로 유의

미하지 않았다. 하지만, 지역변수를 통제할 경우, 국민연금 수급액과 고령자 노동의 관계는 통계적으로 유

의미하지 않았으며, 기초연금 수급액은 고령자 노동과 부정적으로 연관되어 있는 것으로 나타났다. 따라서 

국민연금의 고령자노동감소효과는 입증되지 않았으며, 기초연금의 고령자 노동감소효과는 지역을 통제했

을 때 나타난다고 할 수 있다. 

셋째, 지역을 대도시, 중소도시, 농어촌으로 나누어 노후소득보장 수급액과 고령자 노동과의 관계를 분

석한 결과 지역별로 노후소득보장 수급액이 고령자 노동에 미치는 영향이 다른 것으로 밝혀졌다. 대도시

의 경우 특수직역연금 수급액은 고령자 노동과 부정적으로 연관되어 있는 것으로 나타났고, 중소도시의 

경우 기초연금 수급액이 고령자 노동과 부정적으로 연관되어 있는 것으로 나타났다. 농어촌의 경우 국민

기초생활보장제도 수급액과 특수직역연금 수급액이 고령자 노동과 부정적으로 연관되어 있는 것으로 나타

났다. 따라서 노후소득보장제도 수급액과 고령자 노동의 관계는 지역별로 다르게 나타난다고 해석할 수 

있다. 

두 번째 사례에서 본 연구는 지역과 노인의 삶의 만족도의 관계와 고령자 근로가 노인의 삶의 만족도

에 미치는 영향이 지역에 따라 다른가를 검증하는 것을 목적으로 하였다. 이를 위해 한국복지패널자료를 

활용하여 65세 이상부터 74세 이하의 노인 가구주를 7차 년도(2012년)에서 12차 년도(2017)까지 추적하여 

분석하였다.

본 연구의 분석결과를 요약하면 다음과 같다. 첫째, 노인의 삶의 만족도에 지역변수가 유의미하게 연관

되어 있다. 노인의 삶의 만족도에 영향을 미칠 수 있는 변수들을 통제하고 분석한 결과, 대도시에 비해서 

중소도시와 농어촌지역이 노인의 삶의 만족도와 유의미하게 연관되어 있었다. 이러한 분석결과는 노인의 

삶의 만족도를 설명하는데 지역 맥락효과가 유의미하다는 것을 보여준다. 

둘째, 고령자의 삶의 만족도에 영향을 미치는 인구 사회학적 변인(성별, 연령, 교육, 배우자), 신체 건강 

변인(주관적 건강상태), 정신건강 변인(자아존중감, 우울), 경제 변인(자산), 제도 변인(국민기초생활보장, 
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특수직역연금, 국민연금, 기초연금)을 통제했을 때 고령자 노동과 삶의 만족도는 정적으로 연관되어 있으

며 통계적으로도 유의미하였다. 그러나 지역을 추가로 통제했을 때 고령자 노동은 삶의 만족도와 정적인 

관계로 나타났으나 통계적으로는 유의미하지 않았다. 이와 같은 결과는 지역에 따라 고령자 노동과 삶의 

만족도의 관계가 달라질 수 있음을 시사한다. 

셋째, 지역을 대도시, 중소도시, 농촌으로 세분화하여 분석한 결과, 고령자 근로는 지역에 따라 삶의 만

족도에 미치는 영향이 각기 다른 것으로 나타났다. 대도시는 고령자 근로가 삶의 만족도에 정적으로 연관

되어 있으며, 통계적으로도 유의미하였다. 또한, 중소도시는 고령자 근로가 삶의 만족도와 정적으로, 농촌

의 고령자 근로는 삶의 만족도와 부적으로 연관되어 있으나 통계적으로는 유의미하지 않았다. 
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최 임 이 가구소득과 분배에 미치는 향

김현경(한국보건사회연구원)

이 연구는 최저임금이 가구소득과 분배에 미치는 영향을 실증분석하고자 한다. 분석자료는 7~15차 한국

복지패널로 최저임금노동자 가구 분포 변화가 빈곤율과 분위별 소득, 가구소득불평등에 미치는 영향을 선

형확률모형과 무조건부 분위회귀모형을 이용해 분석하였다. 2012~2019년 최저임금 인상이 고용변화를 통

해 소득과 분배에 미치는 영향을 분석한 결과, 최저임금노동자 가구의 증가가 중위소득 30~60% 기준 빈

곤할 확률을 통계적으로 유의하게 낮춘다. 그리고 최저임금노동자 가구 증가가 2, 3분위 순으로 상대소득

의 크기를 유의하게 증가시키며, 저소득계층 소득을 유의하게 증대시킴으로 인해 시장소득의 지니계수와 

5분위 배율, 가처분소득의 5분위 배율을 통계적으로 유의하게 감소시켜 분배를 개선시키는 효과를 보였다.

제1  서론

이 연구는 한국복지패널을 이용해 최저임금이 가구소득과 분배에 미치는 영향을 실증분석하는 데 목적

이 있다. 최저임금 제도는 근로연령층 취업가구의 소득에 영향을 미치는 대표적인 노동시장제도이다. 최저

임금은 지난 몇 년간 큰 폭의 인상을 경험한 제도로 최저임금 정책의 효과에 대한 평가와 이해가 뒤따라

야 할 때이다.

이론적으로 최저임금이 저소득 가구의 소득을 증대시키는가 여부는 분명하지 않다. 최저임금이 소득에 

미치는 영향은 임금과 고용, 가구 내 다른 소득원과의 관계에 달려있다(Gramlich, 1976; Dube, 2019 재인

용). 최저임금 인상으로 인한 저임금근로자의 일자리 상실 규모가 크거나 최저임금 노동자가 가구소득 상

위에 분포한다면 저소득가구 소득증대에 미치는 영향은 작을 수밖에 없다. 따라서 최저임금 노동자 소득

계층 분포와 일자리 변동(개인 및 가구)을 함께 살펴보고, 최저임금의 고용효과를 반영한 소득효과를 분석

하고자 한다.
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〔그림 1〕 최 시 과 증가율
(단위: 원/시간, %)

자료: 최저임금위원회

이 연구는 최저임금이 가구소득에 미치는 영향을 분석한 Dube(2019)의 접근과 방법론을 바탕으로 한국

의 최저임금 분배효과를 분석하고자 한다. Dube(2019)는 1974~2013년 CPS 3월 데이터 사용해 최저임금정

책이 근로연령층 가구소득 분포를 어떻게 변화시키는지. 1) 가구소득 누적분포가 어떻게 변화하는지 살펴

보고 무조건부 분위 부분효과(UQPE) 추정, 2) 다양한 소득기준(조세 및 현물이전 포함)을 사용해 분위별 

소득효과 추정하였으며, 최저임금인상으로 인한 공적이전소득 상쇄까지 포함하여 최저임금의 분배효과 크

기의 추정하였다. 선형확률모형을 이용해 빈곤율 감소에 미치는 영향에 대해 분석한 결과에 따르면, 최저

임금 인상은 가구소득 저소득 분위의 소득을 증가시켰다. 장기 최저임금 빈곤율 탄력성은 –0.220~-0.459

이다. 연방빈곤선(FPT) 50~125%미만의 비율을 감소시켰고, 특히 빈곤선 75% 근처에서 가장 큰 빈곤율 감

소가 나타났다. 무조건부 분위회귀 모형을 이용한 결과에 따르면 20/100분위 아래에서 가구소득에 양(+)

의 영향을 미쳤으며, 효과가 가장 큰 곳은 10~15%였다. 30%부터는 거의 0에 가까운 소득증대 효과를 보

였다. 공식빈곤선은 EITC, SNAP같은 현금 및 현물지원을 포함하지 않는 소득개념이므로, 이 항목을 포함

하는 소득 기준을 사용했을 때 최저임금인상 효과는 하위 30% 구간에 66%정도로 공적이전을 일부 대체

(substitution of government transfers with earnings)하는 것으로 나타났다. 

이 글은 다음과 같이 구성되어 있다. 2장에서 분석자료와 방법론을 소개하고, 3장의 분석결과에서는 최

저임금노동자 소득분포와 고용변화, 소득효과를 추정하고, 4장에서 결론 짓는다.

2. 방법론

분석자료는 7~15차 한국복지패널이다. 한국복지패널은 “외환위기 이후 빈곤층, 근로빈곤층, 차상위층의 

가구형태, 소득수준, 취업상태가 급격히 변화하고 있는 상황에서 이들 계층의 규모 및 생활실태 변화를 동

태적으로 파악함으로써 정책형성에 기여함”을 목적으로 2006년 시작되었다(한국보건사회연구원, 서울대학

교 사회복지연구소, 2021). 따라서 임금, 근로시간 등 최저임금의 영향을 분석하는 데 필요한 개인 가구원
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의 취업상태에 대한 정보와 소득을 비롯한 각종 가구 정보가 포함되어 있어 이 연구에 적합한 분석자료이

다. 조사는 2006년 1차 원표본 7,072가구를 대상으로 시작하였으나 2012년 7차 조사에서 원표본 가구 유지

율 감소에 대비하기 위해 신규 표본 1,800가구를 추가하였다. 따라서 소득분포 추세 등 시계열의 안정적인 

산출을 위해 7~15차(조사 기준연도 2011~2019년)로 분석대상을 제한하였다. 

최저임금이 고용에 미치는 영향을 고려하여 최종 가구소득에 미치는 영향을 분석하기 위해 선형확률모

형(Linear Probability Model, 이하 LPM)과 무조건부 분위회귀모형(Unconditional Quantile Regression, 이

하 UQR)을 사용한다. 

선형확률모형(LPM)은 최저임금이 빈곤율에 미치는 영향을 추정하기 위해 사용된다. 즉, 최저임금 인상

이 가구소득이 빈곤선의 c배 미만인 가구의 비율에 미치는 영향을 추정하고자 한다. 추정식은 다음과 같

다.

           

종속변수는 개인(i)이 속한 가구(g)의 t기 균등화 소득이 t기에 빈곤선의 c배 미만일 때 1의 값을 갖는 

지시함수이다. 빈곤선은 소득과 c값에 따라 다양하게 정의되는데, 소득은 시장소득과 가처분소득 두 가지 

기준을 사용하고, 균등화 중위소득의 30%, 40%, 50%, 60%, 80%, 100%(중위소득), 150%, 200%를 빈곤선으

로 활용한다. 일반적으로 중위소득 50%가 상대빈곤율 추정을 위한 상대빈곤선으로 활용된다. 정책기준선

으로는 가구원 수별 기준 중위소득의 30%가 생계급여, 40%가 의료급여, 50%가 법정 차상위계층 정의를 

위한 기준선으로 활용된다. 차차상위 계층과 같은 포괄적인 빈곤층 정의를 위해 60%, 80%를 사용하였으

며, 최저임금이 상위계층에 거의 영향을 미치지 않을 것이라 가정하고 이를 확인하기 위해 150%, 200%를 

비교대상으로 설정하였다. 

최저임금의 영향을 받는 노동자(이하 최저임금노동자)는 올해의 시간당 임금이 차년도 최저시급 미만인 

경우로 정의한다. 최저임금 인상의 영향을 받는 최저임금노동자를 식별하기 위해 자료에서 시간당 임금을 

계산할 필요가 있다. 시급은 지난 1년간 근로활동에 대한 질문에 기반하여, 규칙적으로 일한 경우 일한 달

의 월 평균 임금을 일한 달의 평균 근로시간(주당 평균 근로시간×4.34)으로 나눈 값을 사용하고, 불규칙적

으로 일한 경우 일한 날의 시간당 임금 응답을 사용하였다. 기준연도 2011년, 2012년과 같이 이 두 가지 

경우로 시간당 임금을 얻을 수 없는 경우에는, 연간 근로소득을 연간 근로시간으로 나눈 값을 사용하였다. 

연간 근로시간은 다시 규칙적으로 일한 경우에는 주당 평균 근로시간×4.34×일한 개월 수, 불규칙적으로 

일한 경우에는 일한 날 하루 평균 근로시간×일한 달 평균 근로일수×일한 개월 수로 구한다.

최저임금의 효과는 (t-1)기 시간당 임금이 t기 최저시급 미만인 임금노동자가 포함된 가구(원)

( )의 계수로 추정한다. 최저임금노동자가 포함된 가구는 (t-1)기 시급이 t기 최저임금보다 낮아 

t기 시간당 임금 인상 및 이에 따른 노동공급의 변화를 통해 t기 가구소득에 영향을 받을 것이라 가정하

였다. 분석대상인 2011~2019년 전체 시기 각 빈곤율에 미치는 영향과 시기별 효과를 따로 추정하기 위해 

각 연도 더미변수를 사용하였다. 

개인의 빈곤여부, 즉 개인이 속한 가구소득이 각 빈곤기준선보다 낮은가 여부는 개인 및 가구의 특성에 

따라 영향을 받기 때문에 이를 통제한다. 는 개인 및 가구특성 통제변수로, 연령, 연령제곱, 여성 더

미, 학력(중졸이하, 고졸, 전문대졸, 4년제 대졸이상) 더미, 가구의 평균 교육연수, 주관적 건강상태(나쁨, 

보통, 좋음), 가구주 여부, 배우자 유무, 가구원 수, 자녀 수, 순자산, 거주지역을 통제하였다. 이 변수들은 
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개인의 취업상태와 임금, 가구의 경제활동에 영향을 미쳐 가구소득에 영향을 미칠 것이기 때문이다. 그리

고 연도 효과( )와 가구의 관측되지 않는 고정효과( )를 통제하였다. 

무조건부 분위회귀모형(UQR)은 설명변수(X)의 분포 변화가 종속변수(Y)의 분위나 다른 분포함수에 미

치는 영향을 추정하기 위한 회귀분석 방법론이다. 설명변수의 변화가 있기 전의 누적확률분포(cumulative 

distribution function, CDF)를 아래와 같이 라고 했을 때 소득이 일정한 소득()보다 낮은 개인의 비율

이 
, 즉, 빈곤선을 로 했을 때 빈곤율이다. 예를 들어 가 중위값이면   

  이다. 관심 

정책변화 또는 설명변수의 변화는 개별 가구의 소득변화를 통해 전체 소득분포에 영향을 미치며 새로운 

소득분포를 라고 하자. 새로운 분포에서 가구소득이 동일한 소득 보다 낮은 비율이 
로 이 변화

가 선형확률모형에서 분석한 빈곤율에 미치는 영향의 크기다. 다수의 소득기준()에 따른 누적확률값을 추

정함으로써 새로운 분포 를 얻을 수 있다. 

〔그림 2〕 무조건부 분 효과

자료: Dube(2019)

이 때 무조건부 분위회귀모형을 통해 우리가 추정하고자 하는 것은 새로운 분위값, 예를 들면 새로운 

중위소득이다. 그림에서 이 값은    ≈




 
 


로 나타낼 수 있고, 이것이 무조건부 

분위회귀모형에서 주요 설명변수의 분위 계수추정치에 해당한다. 이는 분포가 에서 로 변화해도 

무조건부 분위라는 동일한 위치에서의 소득변화를 추정할 수 있는 무조건부 분위회귀모형으로 인해 가

능하다. 조건부 분위회귀(Conditional Quantile Regression) 추정결과는 다른 설명변수에 대한 조건부 분포

에서의 각 분위에서 설명변수 X값에 따른 값의 차이, 즉 한계효과를 나타낸다. 따라서 무조건부 분위에

서의 변화를 추정할 수 없다.

새로운 CDF를 추정하는 방법으로 Firpo, Fortin, and Lemieux(2009)는 종속변수 대신 종속변수의 재중

심영향함수(Recentered Influence Function. )를 사용할 것을 제안하였다. 영향함수(Influence Function, 

)는 설명변수의 변화가 종속변수의 무조건부 분포에 미치는 영향 또는 개별관측치가 분포에 미치는 영

향으로 정의된다. 는 분위값 또는 분배지수의 값에 영향함수를 더한 것이다. 예를 들어, 분위에서의 

는 다음과 같다. 

′   ′  


 ′  
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무조건부 분포에 미치는 모든 영향의 평균, 즉 의 기댓값이 0이 된다는 중요한 특성을 이용하면 

에 대한 회귀모형 추정치로 얻을 수 있는 의 조건부 평균에 미치는 영향은 곧 무조건부 회귀의 한계

효과와 동일하다. 

무조건부 분위회귀 추정모형은 다음과 같다.

           

종속변수가 라는 점을 제외하고 설명변수는 선형확률모형의 그것과 동일하다. 다만 2012~2019년 실

질소득을 그대로 사용하지 않고 각 연도 중위소득 대비 상대적 크기를 사용하였다. 분석대상기간의 실질

소득을 그대로 사용했을 때 전 기간을 하나의 분포로 보고 각 분위소득과 분배에 미치는 영향을 추정하는

데 추정식이 가구소득을 완전히 설명할 수 없을 때 최저임금의 효과에 편의가 발생할 수 있기 때문이다. 

따라서 전체 기간을 하나의 분포로 보고 분석할 수 있도록 소득의 상대적 크기의 를 사용하였다. 이 

변수는 다음 그림과 같이 분석기간 안정적인 분포를 보여준다.

〔그림 3〕 소득 50% 비 상 소득과 상 소득 기 선별 확률 추이

자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.
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3. 분석결과

3.1. 최 임  노동자 가구 분포

최저임금 인상이 가구소득에 어떤 영향을 미치는 가는 최저임금 노동자 가구의 분포와 고용 변화에 영

향을 받는다. 따라서 최저임금 인상의 고용변화 효과를 반영해 가구소득과 분배에 미치는 영향을 분석한 

결과를 제시하기 전에 큰 폭의 최저임금 인상을 경험했던 최근의 3개 연도의 최저임금 노동자 및 최저임

금노동자 가구의 분포와 최저임금노동자의 소득계층별 경제활동 상태에 대한 기초분석 결과를 제시한다.

〔그림 4〕는 균등화 경상소득계층별 생산가능인구 대비 종사상지위 비중의 2017~2019년 평균을 보여

준다. 소득이 낮을수록 비경활 비율이 높고 임금근로자 비중이 낮다. 임금근로자 비율이 낮기 때문에 최저

임금 인상이 저소득계층의 소득 증대를 통해 전체 분배에 영향을 미치는 데는 제한적인 영향을 미칠 수 

있다. 특히 1분위의 매우 낮은 경제활동참가율이 고령층의 높은 분포 때문일 것을 고려하여 15~64세 근로

연령층만을 대상으로 분위별 종사상지위 분포를 살펴보면, 저소득분위 경제활동참가율이 더 높아지긴 하

지만 저소득 분위에서 경제활동참가율이 불비례적으로 높은 경향은 변함이 없다. 

〔그림 4〕 소득계층별 경제활동상태 평균 분포(2017~2019년): 생산가능인구(15세 이상)
(단위: %)

 자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

   주 : 가구 균등화 경상소득 기준 10분위이다. 

다음으로 최저임금 노동자의 분포를 살펴보면 <표 1>과 〔그림 5〕와 같다. 경제활동이 가능한 15세 이

상의 생산가능인구 중 임금근로자는 위와 같은 종사상 지위로는 상용직, 임시직, 일용직, 공공자활노인일

자리로 구분할 수 있고, 시간당 임금에 따라서는 최저임금노동자(최저임금 미만, 최저임금 100~120%미

만)1)와 최저임금의 영향을 받지 않는 임금근로자로 구분이 가능하다. 2019년 최저임금 노동자의 분포를 

1) 이병희 외(2018)에서 시간당 임금을 100분위로 나누고 2017년 최저임금 인상의 파급효과를 추정한 결과, 4분위까지 최저임금 
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살펴보면 15세이상 인구 대비 1분위 임금근로자는 14.5%, 2분위 32.6%로 전체 평균 50.3%보다 크게 낮은 

수준이다. 하지만 각 분위 생산가능인구 중 최저임금노동자의 비율을 살펴보면, 2019년 최저임금노동자의 

비율이 높은 계층은 2~3분위로 전체 생산가능인구의 15.5%가량이 최저임금 인상의 영향을 받으며, 1분위 

및 4~5분위가 10% 남짓으로 유사하고 이후 비율은 점감하는 추세다. 각 분위 임금근로자 대비 비율을 살

펴보면 1분위 최저임금 미만자가 1분위 59.7%, 2분위 31.4%로 전체 평균 11.7%에 비해 비중이 매우 높고, 

최저임금 1.2배 미만의 근로자 비율도 1분위 76%, 2분위 49.1%로 전체 평균 21%보다 매우 높다. 즉, 저임

금노동자는 저소득 분위에 분포하는 비율이 높기 때문에 저임금이 곧 저소득을 의미하는 것은 아니지만 

저임금 근로는 높은 확률로 낮은 가구소득으로 이어지며 최저임금 인상이 소득분배로 이어질 가능성이 높

을 것임을 예상할 수 있다. 또한 한국복지패널로 분석한 임금근로자 대비 최저임금 노동자 비율이 2017년 

8.7%, 2018년 11.4%, 2019년 11.7%로 최저임금위원회에서 발표하는 영향률(2017년 14.4~17.4%, 2018년 

18~23.6%. 2019년 18.3~25%)보다 크게 낮기 때문에 최저임금 인상의 효과가 과소추정될 수 있음에 유의하

고자 한다. 

〈표 1〉 소득계층별 임 근로자 임 지  분포
(단위: %)

자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

  주 : 가구 균등화 경상소득 기준 10분위이다. 

인상에 따른 임금효과는 2% 내외, 5~10분위(최저임금의 1.11배)는 1%대, 11~21분위(최저임금의 1.29배)는 임금효과가 1% 이하로 

통계적으로 유의하였다. 즉, 파급효과가 최저임금 인상률에 따라 1.1~1.3배까지 나타났다. 따라서 분석대상 시기에 1.2배를 최저임

금의 영향을 받는 적정 수준으로 설정하였다.

구분 1분위 2분위 3분위 4분위 5분위 6분위 7분위 8분위 9분위 10분위 전체

2017년

생산가능인구

(15세 이상) 

대비

최저임금 미만(A) 6.8 8.4 5.0 5.1 2.6 3.6 3.2 3.2 1.8 1.7 4.2

최저임금 100-120%(B) 2.9 6.0 5.7 7.0 6.3 4.4 4.1 1.1 3.2 1.5 4.2

최저임금 120%이상 4.4 18.7 31.4 39.2 44.6 46.3 52.0 51.6 58.5 54.5 39.7

임금근로자(C) 14.1 33.2 42.0 51.3 53.5 54.2 59.3 55.9 63.6 57.6 48.1

임금근로자 

대비

최저임금미만 

노동자비율 

(A/C*100)

48.3 25.5 11.8 10.0 4.8 6.6 5.3 5.7 2.8 2.9 8.7

최저임금 노동자 

비율 ((A+B)/C*100)
68.8 43.5 25.4 23.6 16.6 14.7 12.2 7.6 7.9 5.5 17.4

2018년

생산가능인구

(15세 이상) 

대비

최저임금 미만(A) 8.3 11.5 7.1 6.1 6.8 4.6 3.9 3.3 2.6 1.5 5.6

최저임금 100-120%(B) 2.6 4.1 6.6 7.5 6.2 5.5 5.2 2.2 2.7 1.8 4.4

최저임금 120%이상 3.9 17.1 29.7 36.4 43.9 46.8 49.8 54.8 54.6 56.2 39.0

임금근로자(C) 14.9 32.7 43.4 50.0 57.0 56.9 59.0 60.2 59.9 59.5 49.0

임금근로자 

대비

최저임금미만 

노동자비율 

(A/C*100)

55.9 35.3 16.4 12.2 11.9 8.0 6.7 5.5 4.3 2.5 11.4

최저임금 노동자 

비율 ((A+B)/C*100)
73.7 47.9 31.6 27.3 22.9 17.8 15.5 9.1 8.8 5.6 20.4

2019년

생산가능인구

(15세 이상) 

대비

최저임금 미만(A) 8.6 10.3 9.2 6.2 5.2 5.5 4.4 3.7 3.7 2.1 5.9

최저임금 100-120%(B) 2.4 5.8 6.4 5.7 5.7 6.4 5.1 5.3 3.1 1.7 4.7

최저임금 120%이상 3.5 16.6 28.7 42.0 43.7 49.7 50.4 52.6 55.5 57.4 39.7

임금근로자(C) 14.5 32.6 44.3 53.9 54.6 61.6 59.9 61.6 62.3 61.2 50.3

임금근로자 

대비

최저임금미만 

노동자비율 

(A/C*100)

59.7 31.4 20.8 11.5 9.4 9.0 7.3 6.0 6.0 3.5 11.7

최저임금 노동자 

비율 ((A+B)/C*100)
76.0 49.1 35.2 22.2 19.8 19.4 15.8 14.6 11.0 6.2 21.0
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〔그림 5〕 소득계층별 생산가능인구(15세 이상) 비 최 임 노동자 비율
(단위: %)

 자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

   주 : 최저임금노동자는 각 연도 시간당 임금이 최저임금 120%미만인 임금근로자, 가구 균등화 경상소득 기준 10분위이다. 

소득계층별 최저임금 영향을 받는 가구의 비율과 개인 대비 가구원 비율을 보면 다음과 같다. 가구소득

분배는 개인 단위 균등화 가구소득 분포이고, 최저임금 인상은 개인의 임금에 영향을 미치지만 이를 통해 

최저임금노동자가 있는 가구에 속한 모든 개인의 가구소득에도 영향을 미친다. 따라서 최저임금노동자를 

포함하는 가구원의 비율이 가구소득 차원에서 최저임금의 영향을 받는 개인의 비율이라고 할 수 있으며, 

이 비율은 〔그림 6〕에서 보고한다. 가구에 최저임금 인상의 영향의 받는 근로자(최저임금 120%미만)가 

있는 가구원의 비율을 보면 최저임금은 저소득층과 중간계층에 폭넓게 영향을 미친다. 하지만 〔그림 7〕 

소득계층별 연간 경상소득 대비 최저임금노동자 연간 근로소득 비율을 보면 저소득 계층에서 최저임금 인

상이 상대적으로 더 큰 영향을 미칠 것임을 짐작할 수 있다. 하지만 최저임금 인상이 저임금 일자리를 감

소시킨다면 최저임금노동자의 근로소득 감소가 전체 가구소득에 미치는 영향도 크기 때문에 이 효과가 반

영된 소득효과, 분배효과를 평가할 필요가 있다. 

〔그림 6〕 소득계층별 체 개인 비 최 임 노동자 가구원 비율
(단위: %)

 자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

   주 : 최저임금노동자는 각 연도 시간당 임금이 최저임금 120%미만인 임금근로자, 가구 균등화 경상소득 기준 10분위이다. 
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〔그림 7〕 소득계층별 연간 경상소득 비 최 임 노동자 연간 근로소득 비율
(단위: %)

 자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

   주 : 최저임금노동자는 각 연도 시간당 임금이 최저임금 120%미만인 임금근로자, 가구 균등화 경상소득 기준 10분위이다. 

3.2. 최 임  노동자 가구 고용과 소득

최저임금 인상이 노동자 개인 및 가구의 고용과 소득에 미치는 변화를 살펴보기 위해 최저임금노동자

((t-1)기 시간당 임금이 t기 최저임금보다 낮은 임금근로자)와 최저임금의 영향을 받지 않는 임금근로자의 

최저임금 인상 전후 실질 시간당 임금, 연간 근로시간, 연간 노동소득 변화를 살펴보고자 한다. 동일 소득

구간이라도 최저임금노동자의 시간당 임금과 연간 노동소득은 모두 최저임금의 영향을 받지 않는 노동자

보다 훨씬 낮은 반면, 연간 근로시간은 1분위와 상위분위를 제외하고는 경향을 말하기 어렵다. 

분위별 시간당 임금의 변화를 보면 최저임금의 영향을 받지 않는 노동자의 경우 실질 시간당 임금이 

감소하거나 증가하더라도 미미하게 증가하는 데 비해 최저임금 노동자의 시간당 임금 증가율은 매우 높은 

경향이 있어, 최저임금 인상이 실질 시간당 임금 상승을 이끌었다고 볼 수 있다. 연간 근로시간의 변화를 

보면 시간당 임금이 차년도 최저임금 이상인 임금근로자의 근로시간은 근로시간 감소라는 장기적 추세를 

따라 2018년 6%, 2019년 5% 감소하였고 3~10분위에서는 유사한 감소율을 보이는 반면 1, 2분위 근로시간 

감소가 크게 나타났음을 알 수 있다. 최저임금 노동자의 경우 전자와 큰 차이가 없지만 평균적인 근로시

간 감소율을 낮은 편이다. 1, 2분위 최저임금 노동자의 근로시간 감소율도 다른 분위에 비해서는 큰 편이

지만 최저임금의 영향을 받지 않는 노동자의 감소폭보다는 작다. 노동소득의 변화를 보면 최저임금의 노

동자의 증가율이 훨씬 크지만 각 분위에서 여전히 큰 격차로 낮은 근로소득을 보고한다. 
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〈표 2〉 2017~2018년 소득계층별 최 임 노동자 시간당 임 , 연간 근로시간, 연간 노동소득 증감
(단위: 천 원/시간, 시간, 만 원/년, 2020년 실질, %)

자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

   주 : (t-1)기 최저임금노동자는 2017년, 2018년 각 연도 최저임금노동자로 이 노동자의 2018년, 2019년(t기) 임금 등이다. 

〈표 3〉 2018~2019년 소득계층별 최 임 노동자 시간당 임 , 연간 근로시간, 연간 노동소득 증감
(단위: 천 원/시간, 시간, 만 원/년, 2020년 실질, %)

 자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

   주 : (t-1)기 최저임금노동자는 2017년, 2018년 각 연도 최저임금노동자로 이 노동자의 2018년, 2019년(t기) 임금 등이다. 

1분위 2분위 3분위 4분위 5분위 6분위 7분위 8분위 9분위 10분위 전체

실질 시간당 임금 (천 원)

최저임

금노동

자 가구

(t-1)기 5.8 5.6 6.1 5.9 6.2 6.8 6.0 6.1 5.4 5.6 6.0

t기 6.5 7.4 7.8 8.0 8.3 8.5 8.8 9.9 12.3 9.5 8.3

Δ(%) 12.1 32.1 27.9 35.6 33.9 25.0 46.7 62.3 127.8 69.6 38.3

t기 

MW 

이상

(t-1)기 13.2 12.5 13.6 14.6 16.8 17.5 17.5 19.0 21.2 28.3 19.0

t기 10.2 12.0 13.6 13.7 15.6 17.1 17.3 18.4 21.3 28.0 18.2

Δ(%) -22.7 -4.0 0.0 -6.2 -7.1 -2.3 -1.1 -3.2 0.5 -1.1 -4.2

연간 근로시간

최저임

금노동

자 가구

(t-1)기 1112 1820 2092 2070 2207 1592 1953 1949 2101 1635 1861

t기 947 1745 2197 1914 2198 2038 2067 1875 2196 1488 1866

Δ(%) -14.8 -4.1 5.0 -7.5 -0.4 28.0 5.8 -3.8 4.5 -9.0 0.3

t기 

MW 

이상

(t-1)기 1418 1991 1998 2168 2093 2101 2158 2123 2117 2148 2105

t기 884 1658 1844 1931 1986 2061 2102 2056 2047 2119 1986

Δ(%) -37.7 -16.7 -7.7 -10.9 -5.1 -1.9 -2.6 -3.2 -3.3 -1.4 -5.7

실질 연간 노동소득 (만 원)

최저임

금노동

자 가구

(t-1)기 634 1007 1278 1255 1403 1173 1261 1217 1178 1133 1147

t기 547 1108 1659 1475 1749 1645 1718 1776 2637 1823 1499

Δ(%) -13.7 10.0 29.8 17.5 24.7 40.2 36.2 45.9 123.9 60.9 30.7

t기 

MW 

이상

(t-1)기 1108 1944 2347 2468 2931 3338 3279 3586 4165 5752 3478

t기 881 1870 2425 2657 3153 3482 3635 3862 4440 6171 3709

Δ(%) -20.5 -3.8 3.3 7.7 7.6 4.3 10.9 7.7 6.6 7.3 6.6

1분위 2분위 3분위 4분위 5분위 6분위 7분위 8분위 9분위 10분위 전체

실질 시간당 임금 (천 원)

최저임금노

동자 가구

(t-1)기 6.3 6.3 6.7 6.8 6.4 6.8 6.7 7.0 7.3 7.1 6.6

t기 7.6 7.7 7.8 8.7 10.6 9.3 12.4 10.6 10.3 9.7 9.3

Δ(%) 20.6 22.2 16.4 27.9 65.6 36.8 85.1 51.4 41.1 36.6 40.9

t기 MW 

이상

(t-1)기 12.4 14.2 15.1 14.9 16.7 17.4 18.7 19.3 21.7 28.2 19.3

t기 10.2 12.3 14.1 14.8 16.6 17.1 18.3 19.3 22.7 28.1 18.9

Δ(%) -17.7 -13.4 -6.6 -0.7 -0.6 -1.7 -2.1 0.0 4.6 -0.4 -2.1

연간 근로시간

최저임금노

동자 가구

(t-1)기 921 1704 2159 1942 2085 2052 2365 1697 2193 1515 1844

t기 914 1577 2032 1935 1882 1987 1887 1783 2190 1596 1745

Δ(%) -0.8 -7.5 -5.9 -0.4 -9.7 -3.2 -20.2 5.1 -0.1 5.3 -5.4

t기 MW 

이상

(t-1)기 1390 1748 1890 2043 2091 2034 2047 2044 2149 2094 2039

t기 962 1504 1847 1967 2049 2022 1999 2071 2092 2045 1974

Δ(%) -30.8 -14.0 -2.3 -3.7 -2.0 -0.6 -2.3 1.3 -2.7 -2.3 -3.2

실질 연간 노동소득 (만 원)

최저임금노

동자 가구

(t-1)기 577 1034 1500 1345 1395 1434 1774 1176 1591 1176 1268

t기 623 1157 1547 1685 1747 1702 2237 1942 2233 1734 1576

Δ(%) 8.0 11.9 3.1 25.3 25.2 18.7 26.1 65.1 40.4 47.4 24.3

t기 MW 

이상

(t-1)기 1032 1863 2323 2700 3114 3175 3381 3636 4377 5556 3518

t기 968 1873 2552 2959 3390 3488 3739 3998 4798 6141 3854

Δ(%) -6.2 0.5 9.9 9.6 8.9 9.9 10.6 10.0 9.6 10.5 9.6
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〔그림 8〕 2017~2019년 소득계층별 최 임 노동자 시간당 임 , 연간 근로시간, 연간 노동소득 증감률
(단위: %)

2017~2018년 2018~2019년

실질 
시간당 
임금

연간 
근로 
시간

연간 
노동 
소득

 자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

   주 : <표 2>, <표 3>을 바탕으로 그렸다. 

가구소득은 개인의 근로활동을 집계한 결과이므로 가구 내 성인가구원 중에서 취업자수의 비율로 정의

한 가구 취업률로 최저임금이 가구의 경제활동에 미치는 영향을 이해하고자 한다. 소득계층별 가구 취업

률을 보면 최저임금 노동자 가구의 취업률이 다른 가구보다 훨씬 크게 나타난다. 2017~2019년 1분위 가구 

취업률은 최저임금노동자 가구가 51.9~69.2%로 최저임금노동자 없는 가구 21~24.5%의 2배 이상이며, 2~5

분위에서도 평균 차이가 10~25%포인트로 크다. 즉, 최저임금노동자가 포함된 가구의 경우 상대적으로 많

은 가구원이 저임금/저보수로 경제활동에 참여하는 비율이 높은 것으로 추측된다. 가구 취업률의 변화를 

보면 2018년, 2019년 모두 최저임금노동자 가구 취업률 감소가 크다. 최저임금 인상이 가구 내 다른 가구

원의 노동공급에 영향을 미치는 것으로 보인다. 마지막으로 가구 균등화 시장소득 변화를 보면 상위 절반

의 시장소득은 증가하고 하위 절반의 시장소득은 감소하는 경향이 있으며, 1, 2분위 소득감소율이 크다. 

최저임금노동자 가구의 소득은 상위 절반에서 증가율이 더 크고, 하위 절반에서 감소율이 작아서 모든 계

층에서 최저임금이 상대적으로 가구소득을 증대시켰다고 볼 수 있다.

종합하면 최저임금의 영향을 받는 노동자의 연간 근로소득은 다른 노동자에 비해 상대적인 변화가 크

지 않은 가운데 시간당 임금의 큰 폭 증가가 개인 노동소득의 증가를 낳았다. 가구에서는 같은 소득계층
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에 비해 여전히 매우 높은 고용률을 기록하지만 최저임금노동자 가구의 성인가구원 대비 취업자 비율은 

감소하는 경향이 있다. 2018년, 2019년 모두 1, 2분위의 시장소득이 큰 폭 감소하였는데 이는 근로시간 감

소의 영향이 가장 컸던 것으로 보이며, 최저임금노동자 가구의 감소율이 낮아 소득감소를 방어하는 역할

을 하는 것으로 판단된다.

〈표 4〉 2017~2018년 소득계층별 최 임 노동자 가구의 취업률, 균등화 시장소득 증감 
(단위: %, 만 원/년, 2020년 실질)

자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

〈표 5〉 2018~2019년 소득계층별 최 임 노동자 가구의 취업률, 균등화 시장소득 증감
(단위: %, 만 원/년, 2020년 실질)

자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

1분위 2분위 3분위 4분위 5분위 6분위 7분위 8분위 9분위 10분위 전체

취업률 (%)

최저임금

노동자 

가구

(t-1)기 69.2 68.3 82.6 76.0 78.4 78.7 79.7 78.3 80.9 84.8 77.2

t기 55.0 57.2 78.4 69.1 80.8 68.3 74.7 78.2 78.6 78.2 71.6

Δ(%) -20.5 -16.3 -5.1 -9.1 3.1 -13.2 -6.3 -0.1 -2.8 -7.8 -7.3

t기 MW 

이상

(t-1)기 24.4 40.2 51.0 60.6 62.8 69.2 71.2 68.8 74.8 76.4 60.2

t기 24.5 42.9 53.7 65.4 65.9 70.3 73.2 70.5 76.7 77.7 62.3

Δ(%) 0.4 6.7 5.3 7.9 4.9 1.6 2.8 2.5 2.5 1.7 3.5

가구 균등화 시장소득

최저임금

노동자 

가구

(t-1)기 979 1698 2027 2631 3214 3061 3540 4060 4993 7462 3090

t기 748 1423 2005 2525 2996 3368 3830 4500 5440 8084 3154

Δ(%) -23.6 -16.2 -1.1 -4.0 -6.8 10.0 8.2 10.8 9.0 8.3 2.1

t기 MW 

이상

(t-1)기 933 1678 2218 2664 3040 3445 3872 4432 5377 7468 3565

t기 584 1385 2039 2577 3018 3482 4065 4611 5543 8509 3644

Δ(%) -37.4 -17.5 -8.1 -3.3 -0.7 1.1 5.0 4.0 3.1 13.9 2.2

1분위 2분위 3분위 4분위 5분위 6분위 7분위 8분위 9분위 10분위 전체

취업률 (%)

최저임금

노동자 

가구

(t-1)기 64.6 64.3 73.9 80.4 84.9 80.3 83.6 83.1 83.6 81.7 77.7

t기 51.9 54.9 67.5 76.2 75.9 79.1 78.2 77.5 84.2 80.6 71.7

Δ(%) -19.7 -14.6 -8.7 -5.2 -10.6 -1.5 -6.5 -6.7 0.7 -1.3 -7.7

t기 MW 

이상

(t-1)기 21.0 41.5 56.6 63.5 64.2 68.0 69.2 74.2 75.6 74.1 61.0

t기 23.4 46.5 58.1 66.5 67.4 73.4 73.8 75.8 75.6 76.0 63.8

Δ(%) 11.4 12.0 2.7 4.7 5.0 7.9 6.6 2.2 0.0 2.6 4.6

가구 균등화 시장소득

최저임금

노동자 

가구

(t-1)기 1040 1464 2183 2562 3383 3178 3803 4059 4923 6999 3103

t기 798 1436 2151 2668 3159 3444 4155 4777 5631 8110 3311

Δ(%) -23.3 -1.9 -1.5 4.1 -6.6 8.4 9.3 17.7 14.4 15.9 6.7

t기 MW 

이상

(t-1)기 878 1727 2288 2773 3243 3519 4104 4726 5327 7308 3643

t기 616 1420 2129 2738 3118 3690 4274 4944 5761 8529 3791

Δ(%) -29.8 -17.8 -6.9 -1.3 -3.9 4.9 4.1 4.6 8.1 16.7 4.1
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〔그림 9〕 소득계층별 최 임 노동자 가구의 취업률, 가구 균등화 시장소득 증감률

2017~2018년 2018~2019년

가구 
취업률

가구 
균등화  
시장 
소득

자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

   주 : <표 4>, <표 5>를 바탕으로 그렸다. 

3.3. 최 임  고용효과를 반 한 소득 효과

분석대상 기간의 시장소득과 가처분소득의 분포는 다음과 같다. 균등화 가처분소득을 2020년 가격 기준

으로 실질화하였지만 평균과 중위값 등 실질소득증대가 있었음을 알 수 있다. 분배지수 추이를 보면 시장

소득 지니계수는 0.35보다 약간 높은 값에서 2019년 0.344로 아주 완만한 속도로 감소하는 추세이며, 가처

분소득 지니계수는 시장소득보다 조금더 빠른 속도로 감소추세를 보인다. 시장소득 분위율은 P90/P50을 

제외하고는 증가추세로 분배가 하위계층을 중심으로 악화되었음을 알 수 있는데 고령화로 인한 저소득계

층 시장소득 감소의 영향도 클 것으로 예상된다. 가처분소득 분위율은 시장소득 추세와 달리 P50/P10값

이 크게 증가하지 않는다는 사실로부터 공적이전소득의 역할이 커졌음을 짐작할 수 있다. 5분위 배율 역

시 시장소득은 증가하는 데 반해 가처분소득은 감소추세로 소득재분배 정책의 역할이 점차 커져왔음을 알 

수 있다. 

〈표 6〉 시장소득과 가처분소득 분포
(단위: 만 원/년, 2020년 실질)

자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

시장소득 가처분소득

평균 P10 P50 P90 평균 P10 P50 P90

2011 3027 816 2669 5518 2929 1130 2589 4976

2012 3149 864 2776 5497 3058 1176 2711 5062

2013 3189 825 2814 5751 3110 1164 2770 5329

2014 3126 809 2799 5708 3052 1192 2752 5201

2015 3264 794 2954 5839 3190 1257 2886 5326

2016 3399 867 3043 6191 3308 1311 2983 5635

2017 3513 875 3155 6390 3406 1348 3075 5775

2018 3567 810 3231 6377 3461 1360 3175 5727

2019 3709 877 3413 6613 3611 1457 3356 5905
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〈표 7〉 시장소득과 가처분소득 분배지수 

자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

다수의 빈곤선 정의에 따른 전체 빈곤율과 최저임금가구원의 빈곤율 추이를 비교해보면 다음과 같다. 

생계급여 수급구간에 해당하는 중위소득 30% 구간에서는 최저임금가구원이라고 해서 더 높은 빈곤율을 

보이지 않는다. 이 비율은 중위소득에 점차 가까워질수록 최저임금가구원의 빈곤율이 더 높아지는 경향이 

있고, 최종적으로 최저임금가구원이 하위 50%구간에 분포할 확률이 전체 개인보다 10%포인트 가량 높을 

것을 알 수 있다. 

〈표 8〉 시장소득과 가처분소득 기  상 빈곤율
(단위: %)

자료 : 한국복지패널 7~15차 원자료.

빈곤율에 대한 선형확률모형의 추정결과를 <표 9>와 <표 10>에 보고하였다. 두 표는 각각 시장소득과 

가처분소득의 중위값의 일정 비율을 빈곤선으로 설정했을 때(예. 중위소득의 50%) 빈곤할 확률에 미치는 

영향을 추정한 결과다. 최저임금의 영향을 받을 때 시장소득 기준 중위소득 30~60% 기준 빈곤할 확률이 

중위

소득
30% 40% 50% 60% 80% 100% 30% 40% 50% 60% 80% 100%

전체 빈곤율 최저임금가구원 빈곤율

시장소득

2012 10.2 14.6 19.5 25.4 39.4 53.8 10.4 16.2 22.1 30.7 47.6 65.0

2013 11.1 15.7 20.9 26.6 39.5 54.1 12.5 20.2 30.8 39.5 57.2 72.6

2014 11.2 15.4 19.9 25.8 39.0 54.4 13.4 20.5 27.7 36.3 53.7 71.6

2015 11.9 15.8 20.4 26.1 39.9 54.5 10.6 17.7 23.6 33.2 50.4 67.9

2016 11.4 15.8 20.4 26.3 39.8 55.3 11.1 18.6 25.8 33.0 47.2 67.2

2017 11.6 15.8 20.2 25.6 39.8 55.1 10.5 16.5 21.6 29.9 45.4 62.1

2018 12.3 16.1 20.6 26.3 40.4 55.1 10.1 15.0 23.7 30.1 47.8 66.1

2019 12.4 16.6 20.5 26.6 40.5 55.1 11.3 17.5 22.9 28.1 47.1 64.6

가처분소득

2012 4.9 10.1 16.2 22.7 38.7 56.4 4.0 9.1 18.7 26.5 45.4 65.8

2013 5.7 10.6 16.8 23.4 39.0 56.4 5.3 13.0 24.1 36.3 55.6 72.2

2014 5.3 10.0 15.4 22.3 38.8 56.2 4.2 11.9 21.4 33.1 53.0 72.5

2015 5.5 10.1 15.6 21.8 39.0 57.5 5.6 11.7 18.9 25.3 48.3 71.1

2016 5.1 9.8 15.8 22.2 39.2 57.3 4.1 10.8 20.3 28.2 45.1 68.5

2017 5.1 10.0 15.7 22.4 39.2 57.5 3.4 10.8 18.6 27.3 45.4 63.1

2018 6.0 10.5 15.8 22.6 40.5 58.2 4.3 9.3 17.1 24.9 44.8 63.7

2019 5.3 10.2 15.9 22.2 40.5 58.0 3.6 10.1 16.7 23.2 46.2 64.2

지니 

계수

P90 

/P10

P50 

/P10

P90 

/P50

5분위 

배율

지니 

계수

P90 

/P10

P50 

/P10

P90 

/P50

5분위 

배율

시장소득 가처분소득

2011 0.357 6.762 3.271 2.067 8.009 0.309 4.404 2.291 1.922 5.234

2012 0.353 6.362 3.213 1.980 7.725 0.307 4.304 2.305 1.867 5.191

2013 0.359 6.971 3.411 2.044 8.307 0.311 4.578 2.380 1.924 5.380

2014 0.352 7.056 3.460 2.039 8.165 0.298 4.363 2.309 1.890 4.996

2015 0.351 7.354 3.720 1.977 8.341 0.294 4.237 2.296 1.845 4.934

2016 0.353 7.141 3.510 2.035 8.302 0.296 4.298 2.275 1.889 4.939

2017 0.350 7.303 3.606 2.025 8.287 0.293 4.284 2.281 1.878 4.879

2018 0.350 7.873 3.989 1.974 8.474 0.291 4.211 2.335 1.804 4.853

2019 0.344 7.540 3.892 1.938 8.296 0.282 4.053 2.303 1.760 4.616
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통계적으로 유의하게 낮아지는 것으로 나타났다. 최저임금노동자 비율이 10%포인트 증가되었을 때 균등

화 시장소득 60%보다 소득이 낮을 확률이 0.201%포인트 감소하고, 30~50%보다 소득이 낮을 확률이 

0.115~0.166%포인트 감소하는 것으로 나타났다. 60%초과 소득기준에서도 소득이 각 기준선보다 낮을 확률

을 감소시키지만 그 크기가 점차 감소하고 계수추정치가 통계적으로 유의하지 않다. 이는 2012~2019년 빈

곤율에 대한 최저임금의 영향을 평균적으로 나타내는 것이다. 각 연도별 최저임금의 영향이 달리 나타날 

수 있으므로 최저임금 영향 여부와 각 연도 더미를 사용해 이 효과를 추정해 보면 각 연도별로 영향을 미

치는 소득기준이 다르지만 2016년 이후 중위소득 50~60%를 중심으로 극빈층에 더 큰 영향을 미치기도 하

고 중산층에 더 큰 영향을 미치기도 하는 것으로 나타났다. 2016년과 2018년에는 중위소득 30~40%의 빈

곤에서 탈출할 확률을 높인데 반해 2017년에는 중위소득 100%, 즉 하위 절반이 될 확률을 크게 낮추어 

소득상위계층으로 이동할 가능성을 높였다. 2019년에는 중위소득 60% 기준에서 빈곤할 확률을 크게, 통계

적으로 유의하게 낮추는 것으로 나타났다. 

이러한 추세는 가처분소득을 기준으로 했을 때는 다소 다르게 나타난다. 가처분소득을 기준으로 했을 

때 최저임금은 시장소득을 기준으로 했을 때보다 중간계층까지 더 폭넓게 영향을 미치며 가처분소득 기준 

중위소득 80%보다 소득이 낮을 확률을 가장 크게 낮추는 것으로 나타났다. 하지만 상위계층 50%에 미치

는 영향의 크기가 매우 작고 통계적으로 유의하지 않음은 시장소득과 유사하다. 마찬가지로 연도별 차이

를 살펴보면 가처분소득을 기준으로 했을 때 최저임금의 영향을 받는 가구원 여부가 빈곤율 감소에 미치

는 영향의 통계적 유의성은 크게 감소했다. 2017년에는 중간 이상의 계층에서 오히려 더 큰, 그리고 유의

한 영향을 받은 반면, 2018년과 2019년에는 하위 50%에 광범위하게 유의한 영향을 미쳐 빈곤 위험을 낮

추는 것으로 나타났다. 

무조건부 분위회귀모형을 이용해 시장소득과 가처분소득 10개 분위수와 지니계수, P50/P10, 5분위배율

에 미치는 영향을 추정한 결과는 <표 11>~<표 13>과 같다. 방법론에서 설명한 바와 같이 여기서 사용된 

분포는 각 연도 중위소득으로 나눈 비율을 사용해 10년에 걸쳐 실질소득이 증가함으로 인해 최저임금의 

소득증대 효과가 과대추정될 위험을 피하고자 하였다. 하지만 각 연도 모든 중위소득을 1로 두고 각 소득

의 비율만으로 기록한 분포의 재중심영향함수를 종속변수로 삼았으므로 최저임금 인상으로 인한 중위소득 

증가와 이에 따른 각 분위 소득증감 효과의 크기를 정확하게 얻기는 어렵다는 한계가 있다. 이 연구에서

는 각 분위에 미치는 영향의 상대적 크기와 통계적 유의성만으로 최저임금의 효과를 추정한다는 한계를 

전제로 분석결과를 해석하기로 한다.

시장소득 분위에 미치는 영향을 보면 최저임금이 하위 30%의 상대적인 소득의 크기를 유의하게 증대시

키고, 가처분소득 기준으로 1분위를 제외한 2, 3분위의 소득을 증가시키며 그 이상에서는 소득에 통계적으

로 유의한 영향을 미치지 못하는 것으로 나타났다. 영향의 크기는 동일하게 2분위, 3분위 순으로 나타났

다. 저소득계층 소득을 유의하게 증대시킴으로 인해 시장소득의 지니계수와 5분위 배율, 가처분소득의 5분

위 배율을 통계적으로 유의하게 감소시켜 분배를 개선시키는 효과를 보였다. 각 평균에 미치는 영향이 양

의 값이지만 통계적으로 유의하지 못한 것은 소득 대신 중위소득에 대한 상대적 크기를 종속변수로 사용

하였기 때문에 〈표 6〉과 같은 소득의 평균과 각 분위 소득 증가분이 모형에 반영되지 못한 까닭이다. 

최저임금이 P50/P10을 감소시키지만 유의한 영향을 미치지 못하는 이유는 최저임금이 하위 50%에 속하

는 중간계층까지 영향을 미치고 하위 10%에 일관된 소득증대를 낳지 못하기 때문인 것으로 추측된다.

연도별 최저임금의 효과를 보면 2017년 중간계층의 소득을 크게 증대시키는 것으로 나타나고, 2018년, 

2019년 3분위를 중심으로 1~4분위 시장소득 증가효과를 보였다. 가처분소득의 경우도 시장소득과 영향을 
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미치는 소득계층의 범위와 상대적 크기 등이 크게 다르지 않다. 분배지수에 미치는 영향을 보면 최저임금 

인상폭이 컸던 2018년과 2019년 시장소득과 가처분소득 평균을 유의하게 증가시키고 모든 분배지수를 감

소시켜 최저임금 인상의 분배개선 효과를 확인할 수 있다. 2016년에는 대부분의 분배지수 감소 효과가 있

는 반면 2017년에는 시장소득 P50/P10 분위율에만 유의한 영향을 확인할 수 있는데 이 값이 오히려 증가

하여 하위 절반의 분배를 악화시킨 것으로 나타났다. 이는 2017년 최저임금의 영향을 받는 가구원의 차차

상위에서 중위소득 구간 빈곤율이 전체 추세에 비해 크게 낮은 점, 회귀모형 추정결과 역시 중위소득보다 

낮은 빈곤율에 다른 연도와 달리 통계적으로 유의한 영향을 미치고 중상위 계층 소득 증대에 영향을 미치

는 점 등으로 봤을 때 2017년 최저임금의 인상이 다른 연도에 비해 상대적으로 중상위 계층에게 더 큰 영

향을 미쳤으며 이로 인해 다른 연도와 다소 다른 효과를 보였음을 추측할 수 있다. 

선형확률모형과 무조건부 분위회귀모형을 이용해 최저임금이 빈곤율 및 분위소득, 분배에 미치는 영향

을 추정한 결과는 가구주를 근로연령층(15~64세)으로 한정하거나, 성별 집단별로 구분하여 분석하여도 분

석결과가 크게 다르지 않고, 전체를 대상으로 했을 때보다 조금 더 높은, 하지만 여전히 저소득계층에 유

의한 영향을 미치는 것으로 추정되었다. 
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4. 결론 

이 연구는 한국복지패널을 이용해 최저임금이 가구소득과 분배에 어떤 영향을 미치는지 분석적으로 접

근하고자 하였다. 최저임금이 저소득 가구 소득에 어떤 영향을 미치는 가는 최저임금 노동자의 소득분포

와 고용변화에 따라 다르다. 최저임금 노동자가 포함된 가구원은 2~3분위를 중심으로 하는 저소득분위에 

높은 비율로 분포하지만 중간계층을 넘어 포괄적으로 영향을 미치는 것을 알 수 있다. 기술통계만으로 고

용변화를 설명하는 데는 한계가 있지만 시간당 임금은 크게 증가하는 데 비해 근로시간의 변화는 크지 않

다. 가구취업률이 상대적으로 감소하는 경향이 있지만 저소득 가구 분위에서 최저임금가구의 취업률이 훨

씬 높다는 점에 유의해야할 것으로 보인다. 기초분석을 통해 2018년, 2019년 최저임금노동자 가구의 소득

은 상대적으로 증가한 것으로 보인다. 

2011~2019년 자료를 이용해 평균적으로 또는 각 연도별 최저임금 영향 여부가 인상 후 소득분포에 미

치는 영향을 선형확률모형과 무조건부 분위회귀모형으로 분석한 결과를 요약하면 다음과 같다. 

최저임금의 영향을 받을 때 시장소득 기준 중위소득 30~60% 기준 빈곤할 확률이 통계적으로 유의하게 

낮아지는 것으로 나타났다. 최저임금노동자 비율이 10%포인트 증가되었을 때 균등화 시장소득 60%보다 

소득이 낮을 확률이 0.201%포인트 감소하고, 30~50%보다 소득이 낮을 확률이 0.115~0.166%포인트 감소하

는 것으로 나타났다. 연도별로 2017년에는 중간 이상의 계층에서 오히려 더 큰, 그리고 유의한 영향을 받

은 반면, 2018년과 2019년에는 하위 50%에 광범위하게 유의한 영향을 미쳐 빈곤 위험을 낮추는 것으로 

나타났다.

시장소득 분위에 미치는 영향을 보면 최저임금이 하위 30%의 상대적인 소득의 크기를 유의하게 증대시

키고, 가처분소득 기준으로 1분위를 제외한 2, 3분위의 소득을 증가시키며 그 이상에서는 소득에 통계적으

로 유의한 영향을 미치지 못하는 것으로 나타났다. 영향의 크기는 동일하게 2분위, 3분위 순으로 나타났

다. 저소득계층 소득을 유의하게 증대시킴으로 인해 시장소득의 지니계수와 5분위 배율, 가처분소득의 5분

위 배율을 통계적으로 유의하게 감소시켜 분배를 개선시키는 효과를 보였다. 연도별 최저임금의 효과를 

보면 2017년 중간계층의 소득을 크게 증대시키는 것으로 나타나고, 2018년, 2019년 3분위를 중심으로 1~4

분위 시장소득 증가효과를 보였다. 
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