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   - 발표 : 원소윤(중앙대학교)
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   - 토론 : 이원진(한국보건사회연구원)

2. ‘자기이해’인가 ‘확장된 자기이해’인가: 보육제도에 대한 노인세대의 복지인식 변화를 
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정익중(이화여자대학교)

   - 토론 : 박애리(순천대학교)
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김서현(전북대학교), 정익중(이화여자대학교)
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3. 부모됨에 따른 부부의 노동공급 변화: 소득계층별 차이를 중심으로
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   - 발표 : 박현용(성신여자대학교)

   - 토론 : 윤민석(서울연구원)

2. AUDIT-K 척도의 요인구조 및 측정불변성 검증: 내포(nested) 모형 비교를 위한 

RMSEAD 지수의 활용을 중심으로

   - 발표 : 박병선(국립강릉원주대학교), 이선영(국립강릉원주대학교)

   - 토론 : 김낭희(한국형사법무정책연구원)

제2주제

정신건강 2 좌장: 김성용(선문대학교)

1. 1인 가구여부가 성인 장애인의 행복감 변화궤적에 미치는 영향: 여가생활만족도 

변화궤적 매개효과를 중심으로

   - 발표 : 이병화(경기복지재단), 신서우(경기복지재단)

   - 토론 : 이송희(서울시복지재단)

2. 부부 결혼만족도와 우울의 종단적 변화 사이의 관련성: 이자성장 행위자-상대방 

상호의존 모형을 활용하여

   - 발표 : 박현정(서울대학교), 우예영(숭실사이버대학교)

   - 토론 : 전진아(한국보건사회연구원)

제3주제

복지인식 좌장: 최유석(한림대학교)

1. 소득과 자산의 결합지위가 복지태도에 미치는 영향

   - 발표 : 양종민(서울대학교 사회발전연구소)

   - 토론 : 김성아(한국보건사회연구원)
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   - 발표 : 박호준(서울대학교 사회복지연구소), 박정민(서울대학교)

   - 토론 : 이영수(인천대학교)
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결핍지표 분석을 통한 한국 다차원 빈곤의 특성 연구1)

A Study on the multidimensional poverty in South Korea: Analyses of deprivation interlinkages

원소윤(중앙대학교)

본 연구는 7차년도(2012년)와 17차년도(2022년) 한국복지패널자료를 활용하여 생활수준‧교육‧건강‧경제

수준‧사회보장 등 다섯 가지 차원의 10개 결핍 지표 분석을 통해 한국의 다차원 빈곤 상태를 측정하였다. 

본 연구는 다차원 빈곤에 관한 선행연구를 발전시켜 10개의 결핍 지표들이 서로 어떠한 방식으로 결합 및 

상호 작용하며 다차원 빈곤층의 삶에 영향을 미치는지 분석하는 것을 목적으로 하고 있다. 분석 결과 한

국의 다차원 빈곤율은 2012년 39.9%에서 2022년 31.8%로 최근 10년간 다소 감소하였으나, 같은 기간 소득

빈곤율에 비해 약 두 배 이상 높은 것으로 나타나 다차원 빈곤층 중 약 20%가 공식 빈곤율로 측정되지 

않는 빈곤상태를 경험하고 있는 것으로 나타났다. 지표별로는 2012년 교육‧근로‧소득‧건강‧사회보장 결핍

이 다차원 빈곤층의 삶에 가장 큰 영향을 미친 반면, 2022년의 다차원 빈곤층은 교육‧근로‧건강의 결핍을 

가장 많이 경험하는 것으로 나타나 지난 10년간 사회보장수준의 증가 및 그에 따른 소득빈곤 감소가 다차

원 빈곤 감소에도 영향을 미친 것으로 나타났다. 그러나 빈곤층이 장기적으로 만성 빈곤에서 벗어나 가치

있는 삶을 실현하기 위해 필요한 실현가능능력(capability), 즉, 교육, 건강 및 근로에 있어 여전히 결핍을 

겪고 있는 것으로 나타났다. 과거(2012년)의 빈곤 경험은 현재(2022년)의 빈곤 경험 확률을 통계적으로 약 

6배 가량 유의하게 증가시킨다는 종단분석 연구결과도 다차원 빈곤층이 만성 빈곤상황을 경험하고 있음을 

보이고 있다. 이러한 본 연구결과는 효율적 빈곤전략 수립을 위해서는 소득 기준을 넘어 다차원 빈곤선 

적용을 통한 빈곤층 선별 및 다차원 빈곤층의 유형별 분석을 통해 다양한 분야의 정책들을 통합적으로 지

원하는 정책적 노력이 필요함을 보여준다.

제1장 서론 

빈곤 정책 수립을 위해 어떻게 빈곤을 정의하고 측정하는지는 매우 중요한 문제이다. 가장 널리 쓰이는 

소득 기반 척도는 가구 혹은 개인의 소득이 빈곤선을 기준으로 어디에 위치하는지를 계산하여 빈곤을 측

정한다. 이러한 소득 기반 척도는 가구 혹은 개인이 빈곤선에서 얼마나 떨어져 있는지를 수치로 제공하여 

소득 빈곤 계층의 빈곤 상태를 파악하고 정책을 수립하는데 유용하다(Brady, 2003). 예를 들어, 소득 빈곤

선을 활용하여 어떤 가구 혹은 개인의 소득이 최저생계비보다 얼마나 부족한지를 측정했을 경우 얼마의 

복지 급여를 받아야 최저생계를 유지할 수 있는지를 쉽게 파악할 수 있다(Sen, 1979). 그러나 빈곤 상태를 

소득으로만 측정했을 경우 실제 생활에서 경험하는 빈곤상태가 왜곡될 위험이 존재한다. 예를 들어, 어떤 

가구 혹은 개인의 빈곤상태를 소득으로만 측정했을 경우 빈곤 진입 혹은 탈빈곤 한 것으로 보일 지라도, 

실제 해당 가구 및 개인의 자산과 건강상태, 소비, 그리고 좀 더 넓게는 현재의 생활을 개선시킬 만한 기

1) 본 연구는 현재 진행 중인 것으로 인용은 자제해 주시기 바랍니다. 
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능 및 능력이 변화하지 않은 경우들이 존재한다(Baulch & Hoddinott, 2000; Sen, 1979). 이 경우, 개인이 

단기 실업상태에 놓여 일시적 소득감소를 경험했더라도 자산 수준이 변화하지 않았을 경우 소득감소 이전

의 생활 수준을 유지할 수 있을 것이다.

따라서 최근의 빈곤 연구들은 소득 빈곤선의 한계를 극복하기 위해 다차원 빈곤척도를 통한 빈곤 측정 

노력을 지속하고 있다. UN 역시 2015년 채택한 지속가능한 발전 목표(Sustainable Development Goals, 

SDGs) 중 빈곤 퇴치 목표 달성도 측정을 위해 각 국이 다차원 빈곤 척도를 활용할 것을 적극 권장함으로

써, 빈곤이 단순히 소득 결핍이 아닌 건강, 영양상태, 주거, 교육 등 삶에 영향을 주는 다양한 측면의 결핍

을 포함하고 있음을 강조하고 있다(UNICEF, 2019). 

그러나 소득 빈곤선의 한계를 극복하기 위한 다양한 학문적, 정책적 노력에도 불구하고, 한국의 탈빈곤 

전략은 여전히 기초생활보장제도 등 소득 기반 정책을 중심으로 이루어지고 있다. 소득 빈곤선을 중심으

로 빈곤을 측정하고 이에 기반하여 정책을 수립하는 전략은 빈곤 사각지대의 발생을 유발하고, 효율적인 

탈빈곤 정책수립에 장애가 되고 있다. 2014년 이른바 ‘송파 세 모녀 사건’부터 2022년 ‘수원 세 모녀 사건’

까지 복지사각지대 문제가 끊임없이 사회문제화 되면서 정부는 복지사각지대 발굴시스템을 통해 단전, 단

수, 단가스, 사회보험료 체납정보, 주거 및 고용위기 등 다양한 정보를 통해 소득 뿐 아니라 빈곤의 다차

원적 측면을 활용하여 복지 위기가구를 발굴해 내고 있다(김은하, 2022). 그러나 위기가구가 발굴되어도 

이들에 대한 빈곤 측정 및 정책이 모두 소득을 중심으로 이루어져 실질적 빈곤상태를 개선하기 위한 정책

적 지원은 뒷받침되지 못하고 있는 것이 현실이다. 최정은‧김윤영‧최기정‧이인수(2022)에 따르면 2020년, 

2021년 2년간 복지사각지대 발굴시스템을 통해 발굴된 총 228만 명 중 공적지원을 받은 대상자는 약 17%

에 불과하며, 나머지 위기가구들은 일시적 민간자원연계를 통해 지원을 받는데 그쳐 여전히 상시적 빈곤위

험에 노출되고 있다. 따라서 소득 이외의 다차원 빈곤지표를 활용, 실제 삶에서 가구 및 개인들이 경험하

는 다양한 결핍(deprivation) 수준을 파악하고, 그에 대한 맞춤형 지원을 실시하는 것은 효율적 빈곤정책 

수립 및 복지사각지대 해소에도 매우 중요한 의의를 지닌다.

본 연구는 한국의 다차원 빈곤을 다양한 결핍 지표를 활용, 측정 및 분석하고, 제7차(2012년) 및 17차년

도(2022년) 한국 복지패널 데이터를 활용하여 지난 10년간 한국 다차원 빈곤의 변화 경향과 향후 탈빈곤 

정책이 나아가야 할 방향을 모색하고자 하는 목적을 지닌다. 이를 위해 본 연구는 다차원 빈곤 관련 가장 

최신 연구인 Suppa, Alkire, and Nogales(2022)의 결핍지표 결합 분석 방식을 활용, 다차원 빈곤 가구의 

삶을 횡단적, 종단적 측면에서 각각 분석하였다. 

본 연구의 구성은 다음과 같다. 우선 횡단적 관점에서 다양한 결핍 지표들이 어떤 방식으로 결합 및 상

호작용하며 빈곤 가구에 영향을 주는지를 종합적 관점에서 분석하는 결핍 프로필(deprivation profile)과 

결핍 묶음(deprivation bundle) 분석을 실시하고, 가장 결핍률이 높은 결핍 지표 묶음이 다른 지표들과 어

떻게 결합하는지를 탐색하기 위해 공동결핍률(co-deprivation)을 측정한다. 또한 잠재계층분석(Latent Class 

Analysis; LCA)으로 앞의 결핍 프로필 및 묶음 분석을 통해 발견한 결과들을 확인하고 그에 관한 함의를 

도출한다. 다음으로 종단적 관점에서 2012년 및 2022년 데이터를 결합하여 과거의 다차원 빈곤 경험이 현

재의 빈곤에 어떠한 영향을 미치는 지에 관한 동태적 분석을 실시하고, 현재의 빈곤에 영향을 주는 다양

한 인구사회학적 영향요인을 분석한다. 
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제2장 연구배경

1) 다차원  빈곤에 한 이론  배경

다차원적 빈곤연구는 일반적으로 Sen(1979)의 실현능력 접근(Capability Approach) 이론과 Townsend의 

상대적 결핍2)(Relative Deprivation) 이론에 그 이론적 바탕을 두고 있다. Sen(1979)의 이론에 따르면 빈곤

은 단순 소득 결핍이 아닌 능력의 결핍으로 정의된다. 실현능력(capability)은 개인들이 자신들이 가치 있

다고 생각하는 삶을 사는 것을 가능하게 하며, 모든 개인은  심지어 사회경제적 사다리의 가장 아래쪽에 

위치해 있는 개인이라도  건강 및 교육 등의 형태로 실현능력을 발전시킬 수 있는 충분한 기회를 제공받

을 경우 그들 스스로 운명을 결정할 수 있다. 이러한 이론적 기반하에서 Sen(1979)은 빈곤을 소득뿐 아니

라 영양, 건강, 교육, 저축 등을 포함한 다양한 측면에서 측정하는 직접 측정방식(direct method)을 제안하

였다. 반면 Townsend(1979)는 빈곤을 절대적 상태가 아닌 상대적 결핍상태로 정의한다. Townsend(1979)

의 정의에 따르면 상대적 결핍은 “개인, 가족 혹은 인구 내 특정 집단이 그들이 속한 사회에서 관습적으

로 필요하다고 인정되는 음식, 사회활동에의 참여, 생활필수재 등을 획득하는 데 필요한 자원이 결여된 상

태”를 의미한다. 이러한 Sen과 Townsend의 이론을 기반으로 다차원 빈곤은 다양한 척도를 활용하여 측정

되고 있다. 

먼저 Sen(1979)의 이론을 기반으로 한 다차원 빈곤 척도 중 가장 대표적인 것은 2009년 Oxford Poverty 

and Human Development Initiative(OPHI)와 United Nations Development Programme(UNDP)의 협동 

연구를 통해 개발된 다차원 빈곤 지수(Multidimensional Poverty Index; MPI)를 들 수 있다. MPI는 다차

원적 빈곤의 국제 비교를 위해 개발 및 적용되었으며 개발도상국 등에서 널리 사용된다(Alkire & Santos, 

2014). MPI는 건강, 교육, 생활수준 등 세 가지 차원에서 10개의 결핍 지표, 즉 영양, 아동사망률, 교육 연

수 및 학교 출석, 요리용 연료 및 위생, 물, 전기, 거주지 바닥의 재료, 자산 등으로 구성된다. 각 빈곤 차

원과 지표의 중요성에 따라 개별 가중치가 결정되며, 지표별 기준에 따라 결핍 여부가 결정된다. 각 개인

에게는 가중치가 적용된 결핍 지표의 합(the sum of weighted deprivation)에 의해 결핍 점수(deprivation 

score)가 부여되고, 설정된 빈곤선에 따라 다차원적 빈곤을 경험하고 있는지 여부가 결정된다. 또한 MPI는 

Alkire and Foster(2011)에 의해 제안된 조정 다차원 빈곤율(Adjusted Headcount Ratio) 방식을 따라 측정

된다. 구체적으로 개인 혹은 가구는 가중치가 적용된 지표의 합이 빈곤경계선(일반적으로 전체 지표 합 

1/3) 이상일 경우 다차원 빈곤으로 분류되며, 이를 통해 ‘머릿수 다차원 빈곤율 H(multidimensional 

headcount poverty ratio)’, 즉 총 인구 중 결핍 점수(deprivation score)가 빈곤선 위에 있는 사람들의 비

중([다차원 빈자수]/[인구수])을 산출 할 수 있다. 여기에 빈곤의 강도 A(the intensity of multidimensional 

poverty), 즉 다차원 빈곤층의 결핍 점수 평균을 곱한 값인 H x A가 조정 다차원 빈곤율(Adjusted 

headcount ratio)이 되며, 이를 다차원 빈곤지수(MPI)로 부른다(Suppa et al., 2022; 서병수‧권종희, 2012).

Townsend(1979)의 상대적 결핍 이론을 적용한 대표적 다차원 빈곤 척도로는 영국 Bristol University, 

Heriot-Watt University, The Open University, Queen’s University Belfast, University of Glasgow, the 

University of York 간 합동 프로젝트로 진행된 Poverty and Social Exclusion(PSE) 조사를 들수 있다. PSE

2) 옥스퍼드 영한 사전에 따르면 Deprivation은 ‘박탈’로 번역되지만 국내 선행연구에서는 Deprivation을 ‘박탈’ 혹은 ‘결핍’으로 

혼용하여 사용하고 있다. 본 연구에서는 선행연구와의 비교 및 ‘박탈’이라는 단어가 주는 부정적 의미를 피하고 중립적 용어 

사용을 위해 Deprivation을 ‘결핍’으로 일관되게 번역하여 사용하였다. 
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는 영국 국민들에게 삶에 있어 필수적이라고 받아들여지는 생활 필수재(necessities) 관련 다양한 정보를 수

집하여 물질적 결핍을 음식, 의류, 연료, 주거 편의시설, 거주주택 및 이웃환경, 근로조건 및 안정성, 가족

의 지지, 여가활동, 교육, 건강, 사회적 관계 등에 관한 다양한 지표들로 측정한다(Gordon, 2006). 또한 사

회에서 공통적으로 인정되는 생활 필수재들을 물질적 결핍 지표로 활용하기 위하여 각 지표들이 사회필수

재인지 설문을 통해 선정하는 Consensual approach를 적용한다.

2) 다차원 빈곤 측정에 한 국내외 선행연구

다차원 빈곤지수(MPI)를 활용하여 지속가능한 발전 목표의 달성 정도를 평가한 외국의 선행연구들에 

따르면 많은 국가에서 다차원 빈곤은 소득 빈곤과 반드시 일치하지 않는 것으로 보인다. 예를 들어 라오

스의 2007년/2008년 통계를 활용, 다차원 빈곤을 측정한 Bader et al.(2014)에 따르면 라오스의 공식 소득 

빈곤율은 27.4%, 다차원 빈곤은 35.0%로 다차원 빈곤율이 더 높은 것으로 나타나 약 10%의 인구가 공식 

통계로 잡히지 않는 사각지대(overlooked poor)로 존재하는 것을 알 수 있다. 사각지대 계층은 교육과 영

양 부분에서 높은 결핍률을 보이고 있으며, 소수 인종집단에서 널리 관찰되고 있다. Bader et la.(2014)의 

연구에서 발견된 소득과 다차원 빈곤의 불일치는 베트남(Roelen et al., 2012), 부탄(Santos, 2013), 중국

(Wang, X., 2022) 등 다른 국가들을 대상으로 한 연구에서도 공통적으로 발견되고 있다.

다차원 빈곤 관련 가장 최근의 연구는 전 세계 111개의 개발도상국 데이터를 활용, 결핍 지표들의 결합

방식분석을 통해 다차원 빈곤상태를 측정한 Suppa et al.(2022)의 연구를 들 수 있다. 지속가능한 발전 목

표(SDGs) 달성 정도를 다차원적 빈곤지수(global MPI)를 활용해 분석한 본 연구는 MPI의 3개 차원 10개 

지표가 어떻게 결합하여 상호작용하는지 알아보기 위해 결핍 프로필 분석, 결핍 묶음 분석, 공동 결핍률 

분석 및 잠재계층분석(Latent Class Analysis) 등을 실시하였다. 이를 통해 Suppa et al.(2022)은 분석 대상

인 111개 개발도상국 국민 6.1억명 중 약 1/3이 결핍률 상위 20개의 결핍 묶음으로부터 영향을 받고 있음

을 발견하였으며, 약 60%의 빈곤층이 위생(sanitation), 주거(housing), 요리용 연료(cooking fuel) 등 세 가

지 결핍지표 묶음에서 결핍을 경험하고 있음을 발견하였다. Suppa et al.(2022)은 이러한 분석을 통해 하

나의 결핍을 완화하기 위해서는 단일 정책이 아닌, 가장 결핍률이 높은 지표 묶음 혹은 빈곤층의 결핍 패

턴을 탐색하고 이를 해결하기 위한 다양한 정책들을 결합함으로써 효과적인 빈곤 정책 수행이 가능할 것

이라고 주장하고 있다. 또한 향후 연구에서 시간이 지남에 따라 빈곤층에 가장 많이 영향을 주는 결핍 묶

음이 어떻게 변화하는지를 분석하고 그에 따른 정책적 함의를 도출하는 방식을 제안하고 있다.

한국의 다차원 빈곤에 관한 대표적인 연구는 2005-2011년 복지패널 데이터를 활용, Alkire and 

Foster(2011)의 차원계수방식에 의한 실현가능접근을 통해 다차원 빈곤의 종단분석을 실시한 서병수‧권종

희(2013)의 연구를 들 수 있다. 서병수‧권종희(2013)는 소득, 자산, 교육, 건강, 주거, 근로능력, 사회보장 

등 7개 차원을 통해 한국의 다차원 빈곤율을 측정한 결과, 차원빈곤선이 3개 이상일 경우 머릿수 다차원 

빈곤율이 40.6%, 조정 다차원 빈곤율은 22.1% 수준으로 절대소득 빈곤율 7.7%에 비해 약 3배 가량 높음을 

보이고 있다. 또한 서병수‧권종희(2013) 소득빈곤 가구는 대부분 다차원 빈곤 가구라고 할 수 있으나 다차

원 빈곤가구의 약 68%는 소득빈곤가구가 아님을 보이고 있으며, 종단 분석 시 5년 이상의 만성적인 다차

원 빈곤을 경험한 가구 비율도 15%에 달하였다. 변금선‧이혜림(2022)은 2010년, 2019년 복지패널 데이터를 

활용, 20-30대 청년이 경험하는 다차원적 빈곤 실태를 7개 차원 15개 빈곤지표를 통해 분석하였다. 분석 

결과 청년의 다차원적 빈곤율은 타 연령집단에 비해 낮았으나, 전체 집단의 다차원적 빈곤 위험이 큰 폭
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으로 감소한 것과 달리 지난 10년간의 빈곤 감소가 미미했다. 또한 20대 청년은 교육, 역량 차원의 빈곤율

이, 30대 청년은 노동과 사회적 자본의 상대적 빈곤 위험이 높아진 것으로 나타났다. Nam(2021)은 2015년 

복지패널 데이터와 잠재계층분석 방식을 활용, 여성 가구주의 다차원적 빈곤율을 분석하여 빈곤계층을 복

합적 빈곤계층, 고용취약계층, 건강취약계층 등 3가지 유형으로 분류하고 각 유형에 맞는 빈곤 정책 수립

의 필요성을 제시하였다. 

그러나 이러한 국내외 선행연구는 개별 지표 및 차원별 결핍 현황, 혹은 다차원 빈곤율 측정에 대한 분

석에 집중하여 각각의 개별 지표들이 어떻게 결합하여 빈곤층의 생활 여건을 결정짓는 요인이 되는지에 

관한 종합적 이해가 부족하다. 다차원 빈곤의 이론적 기반을 제공한 Sen은 “서로 다른 종류의 결핍들은 

가장 포괄적인 틀 내에서 종합적으로 검토되어야 한다”고 주장하였으며, UN의 지속가능한 발전목표 역시 

다차원 빈곤 관련 개별 목표들이 서로 별개의 것이 아니라 상호결합을 통해 작용하고 있다고 본다(Suppa 

et al., 2022). 이러한 관점에서 본 연구는 개별 다차원 빈곤 지표들이 어떻게 결합 및 상호작용하여 빈곤

층의 삶에 영향을 주는지를 분석함으로써, 보다 효율적‧통합적인 빈곤정책 수립을 위한 기틀을 만들고자 

한다. 또한, 종단적 측면에서 과거의 다차원 빈곤경험이 10년 후 현재의 다차원 빈곤과 어떠한 관계 가지

고 있는지 측정하고 두 변수에 영향을 주는 인구사회학적 요인을 측정함으로써, 지난 10년간 한국사회에서 

다차원 빈곤의 진입과 탈출이 고착화되어 있는지, 혹은 빈번하게 이루어지고 있는지를 진단하고자 한다. 

제3장 분석방법

1. 연구자료  분석 상

본 연구는 한국복지패널 7차년도 및 17차년도 자료를 활용하였다. 복지패널 7차년도 자료의 조사연도는 

2012년, 17차년도 자료의 조사연도는 2022년이다. 한국복지패널 자료는 Sen의 실현능력접근과 Townsend

의 상대적 결핍이론 모두를 적용하여 다차원 빈곤을 측정할 수 있는 다양한 정보들을 담고 있어 다차원 

빈곤 연구에 적합하다. 본 연구는 가구를 분석대상으로 하였으며, 교육수준, 고용상태 및 연령 등 개인 단

위의 지표는 가구주를 기준으로 측정하였다. 개인 단위의 지표에서 가구주의 특성을 활용한 이유는 최근 

가족 유형 변화 및 해체 경향에도 불구, 여전히 가구주가 가구원 전체의 삶의 질과 빈곤 상태에 중요한 

영향을 미치는 한국의 가족 모델을 고려한 것이다. 또한, 한국의 전체 노인빈곤율이 세계적으로 매우 높은 

수준이라는 점과 연령대별 생활 환경이 서로 다름을 고려하여, 전체 가구를 가구주 연령에 따라 근로연령

가구(15-64세) 및 노인가구(65세 이상)로 나누어 추가적인 분석을 진행하였다. 그 결과 횡단적 분석(결핍 

프로필, 결핍묶음 분석, 공동결핍률, 잠재계층분석)에서는 2012년 7,356가구, 2022년 7,777가구가 분석에 활

용되었으며, 종단적 분석(다차원 빈곤의 동태적 분석)에서는 양 차수에서 모두 조사가 완료된 5,141가구3)

를 대상으로 분석이 진행되었다.

3) 복지패널데이터는 원표본 유지율 감소에 따른 표본의 탈락(attrition) 및 그에 따른 편의(attrition bias)를 방지하기 위해, 2012년 

7차수 1,800가구, 2022년 17차수 2,012가구를 신규 표본으로 추가하였다. 
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2. 결핍 차원  지표의 선정과 빈곤선 

본 연구는 다차원 빈곤에 관해 앞서 언급한 Sen과 Townsend의 이론 중 Sen의 실현능력접근 방식에 따

라 다차원 빈곤을 분석하였다. 복지패널 조사는 Townsend의 상대적 결핍이론 중 물질적 결핍(material 

deprivation) 측면에서 다차원 빈곤을 측정할 수 있도록 음식, 주거, 건강, 생활 필수재 등의 분야에서 14

개 결핍 지표에 관한 정보를 제공하고 있지만, 2022년 기준 전체 표본 중 지표별 결핍을 경험하는 비중이 

약 0.05%에서 0.34%에 불과하는 등 결핍률이 매우 낮아 분석 결과의 적용 및 정책적 활용가능성은 낮은 

것으로 판단된다.

〈표 1〉은 본 연구에서 실현능력접근 방식에 따른 다차원 빈곤 측정을 위해 활용한 결핍 차원 및 지

표를 요약한 것이다. UNDP and OPHI(2019)에서 발간한 다차원 빈곤 척도 구성을 위한 가이드라인에 따

르면 다양한 빈곤 혹은 결핍의 차원(dimension)과 지표(indicator)는 데이터의 이용가능성을 고려하여, 국

제 비교가 가능하게 설정하는 것이 중요하다. 현존하는 각 국의 다차원 빈곤지수(MPIs)들은 교육, 건강, 

주거, 생활수준, 환경, 정보화 격차 및 사회적 응집성, 아동‧청소년 삶의 질 등을 빈곤 차원으로 포함하고 

있으며, 이 중 교육, 건강, 주거 및 생활수준, 고용 및 사회보장 등이 가장 널리 활용되고 있다. 본 연구는 

각 국에서 활용되는 다차원 빈곤 지표와 자료의 이용가능성, 그리고 서병수‧권종희(2013), Nam(2020), 

Wang, Shu, and Lu(2023) 등의 국내외 선행연구를 고려하여, 생활수준, 교육, 건강, 경제수준, 사회보장 

등 다섯 가지 빈곤 차원에서 10개의 지표를 선정하였다. 각 지표는 이항 변수들로 구성되며 결핍을 경험

하지 않는 개인에게는 0, 경험한 개인에게는 1을 부여하였다.

〈표 1〉에서와 같이 우선 생활 수준을 나타내는 지표는 주거 환경과 자산 빈곤으로 설정하였다. 자산 

빈곤은 Haveman and Wolff(2005)의 방식에 따라 ‘소득이 없을 경우 일정 기간 기본적 생활을 유지할 수 

없을 만큼 충분한 자산을 가지지 못한 가구’로 정의하였다. 이 중 가구 자산은 총 자산(거주주택 가격, 부

동산, 금융자산 등)에서 총 부채를 제외한 순 자산으로 측정하였으며, 기본적 욕구는 공식 빈곤선인 가구

원수에 따른 기준 중위소득의 50%로 측정하였다. 일정 기간은 소득이 없을 때 자산으로 가구 지출을 감

당할 수 있는 타당한 기간으로, 실업상태에서 6개월 이상의 실업자를 장기 실업자로 분류하는 것을 고려, 

이 기간을 6개월로 정의한 남상호(2009)의 연구를 따라 6개월로 측정하였다. 교육수준의 경우 2021년 한국 

성인(만 25~64세 기준)의 고등교육(대학) 이수율이 51.7%로 OECD 평균보다 높고, 특히 청년층(만 25~34

세)의 고등교육 이수율(69.3%)이 OECD 국가 중 1위임을 고려, 50세를 기준으로 청년 및 중장년층(50세 미

만)은 전문대학 미만인 경우, 중고령층(50세 이상)은 고등학교 졸업 미만인 경우 결핍을 겪고 있다고 정의

하였다. 사회보장의 경우 4대 보험 중 전 국민을 의무가입 대상으로 하고 있는 공적연금과 건강보험 가입

여부를 기준으로 결핍 정도를 측정하였다.

본 연구는 Alkire and Santos(2014) 등의 선행연구에 따라 5개의 결핍 차원에 동일한 가중치를 부여하

고, 각 차원의 구성지표에도 동일한 가중치를 두었다. 빈곤선의 경우 Global MPI의 방식에 따라 전체 10

개 지표 중 1/3에 해당하는 3개 지표를 빈곤선으로 설정하고, 그보다 많은 수의 지표에서 결핍을 경험하

는 가구를 빈곤층이라고 정의하였다(UNDP and OPHI, 2019).
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〔표 1〕다차원  빈곤측정 지표

 

차원 지표명 (측정단위) 지표 측정 방법 및 기준선 가중치

생활수준

주거 환경 1 (가구) 주거 위치가 지하층, 반지하층, 옥탑 인 경우 1/15

주거 환경 2 (가구)

주택 유형이 영구임대아파트, 비거주용 건물 내 주택(상가, 

공장 등), 비닐하우스/움막/판잣집, 임시가건물, 

국민공공임대아파트 인 경우 

1/15

자산 빈곤 (가구)
가구의 순자산(총자산 – 총부채)이 공식빈곤선(가구원수별 

기준중위소득 50%)의 6개월 분에 미치지 못하는 경우 
1/15

교육 교육 수준 (개인) 50세 이상은 고졸 미만, 50세 미만은 대졸 미만인 경우 1/5

건강
건강 1 (개인)

주관적 건강상태에 대해 건강하지 않은 편이다 혹은 건강이 

아주 안 좋다고 응답한 경우 
1/10

건강 2 (가구) 돈이 없어 병원에 못 간 경험이 있는 경우 1/10

경제수준

근로활동 (개인) 주된 경제활동 참여상태가 실업 혹은 비경제 활동인구인 경우 1/10

소득빈곤 (가구)
가구 가처분소득이 공식빈곤선(기준 중위소득 50%)에 미치지 

못하는 경우
1/10

사회보장
사회보장 1 (개인) 공적연금 미가입자 1/10

사회보장 2 (개인) 건강보험 미가입 및 의료급여 수급자 1/10

3. 연구모델

1) 횡단  분석: 결핍 지표 향 분석

앞서 언급하였듯이 본 연구는 다차원 빈곤 측정을 위해 사용된 10개의 지표들이 어떻게 결합하여 상호

작용하며 빈곤층의 삶에 영향을 주고 있는지를 분석하기 위해 Suppa et al.(2022)의 연구방식에 따라 결핍 

프로필 분석, 결핍 묶음 분석, 공동결핍률 분석 및 잠재계층분석을 실시하였다. 우선 ‘결핍 프로필

(deprivation profile)’에서는 본 연구에서 사용된 10개의 결핍 지표를 활용, 총 210 = 1,024개의 지표 조합

을 분석하였다. 다양한 결핍 지표 조합 중 어떠한 조합으로부터 얼마나 많은 다차원 빈곤층이 영향을 받

고 있는지, 그리고 전체 빈곤층 중 그 비율이 어떻게 되는지를 분석하는 것이 결핍 프로필 분석이다.

‘결핍 묶음(deprivation bundle)’ 분석은 결핍 프로필 분석을 통해 얻어지는 일차적 결과를 요약하여 정

리하기 위한 것으로, 2개(pair) 혹은 3개(triplet)의 결핍 지표 조합을 ‘결핍 묶음’으로 정의하여 분석한다. 

본 연구는 결핍 묶음을 10개 결핍 지표 중 3개 지표의 묶음(triplet)으로 정의하였으며, 10개의 지표를 모

두 활용할 경우 총 120개의 묶음(10개 중 3개 선택)을 얻을 수 있다. 결핍 묶음 분석은 각 120개 묶음별 

결핍률, 즉, 각 결핍 묶음으로부터 영향을 받는 개인이 전체 빈곤층 중 어느 정도 비율을 차지하는지를 계

산하여 가장 결핍률이 높은 결핍 묶음이 무엇인지 분석한다. 예를 들어 Suppa et al.(2022)은 두 개의 결

핍지표 묶음(pair)과 세 개의 결핍지표 묶음(triplets)을 분석한 결과, 가장 많은 빈곤층이 경험하고 있는 결

핍 묶음은 ‘주거(housing)－요리용 연료(cooking fuel)－위생(sanitation)’이며, 분석대상 111개 국가의 다차

원 빈곤층 중 60%가 해당 결핍 묶음에 의한 결핍을 경험하는 것으로 나타났다.

‘공동결핍률(co-deprivation)’ 분석은 특정 결핍 묶음 혹은 개별 지표의 결핍 경험을 조건으로 결핍률을 

측정하는 것이다. 예를 들어, Suppa et al.(2022)의 연구에서 다차원 빈곤층 중 ‘주거－요리용 연료－위생’ 

결핍 묶음을 경험한 개인의 영양 결핍률은 국가별로 30-70%인 것으로 나타났다. 영양 지표의 공동결핍률

은 특히 사하라 사막 이남의 아프리카 국가들에게서 40-70%로 높게 나타났으며, 남아시아 국가인 파키스
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탄과 인도의 경우 0.65-0.7% 정도로 낮게 나타나고 있다. 

마지막으로 잠재계층분석은 다차원 빈곤층 중 각 지표별 결핍을 경험할 확률에 따라 계층을 구분함으

로써 특정 계층이 어떠한 결핍을 겪고 있는지에 대한 유용한 정보를 제공한다. 잠재계층분석은 설문에 대

한 관측변수들의 응답 패턴을 기초로 동질적 속성을 가진 개개인을 동일한 하위그룹으로 구분할 수 있는 

장점을 지닌다(Magidson and Vermunt, 2004). 본 연구에서 잠재계층분석은 다차원 빈곤 가구들이 각각의 

결핍 지표를 경험할 확률을 측정하여 유사한 확률을 지닌 가구들을 같은 계층에 배분하여 분석함으로써, 

앞서 실시한 결핍 프로필 및 묶음 분석, 공동 결핍률 분석 결과를 확인 및 보완하는 역할을 한다(Suppa 

et al., 2022). 예를 들어 계층 1에 소속된 모든 가구가 분석에서 사용된 10개의 결핍 지표 D1 ~ D10 중 

D1과 D2에 대해 결핍을 경험하였을 경우, 계층 1의 지배적인 결핍 묶음은 D1과 D2의 두 가지 지표의 조

합(pair)이 될 수 있으며, 나머지 일곱 개 지표인 D3~D10의 결핍 확률은 공동결핍률(Co-deprivation rate)

과 비교될 수 있다.

2) 종단  분석: 다차원 빈곤의 동태성 분석

다차원 빈곤의 동태성 분석은 2012년의 다차원 빈곤가구가 2022년에도 여전히 다차원 빈곤을 겪게 될 

확률을 로지스틱 회귀분석을 통해 측정하고, 다차원 빈곤에 영향을 주는 다양한 요인들을 분석함으로써 

만성 빈곤 상태에 빠진 가구들이 어떤 특징을 갖고 있는지 살펴보기 위한 것이다. 다차원 빈곤에 영향을 

미치는 요인으로 2022년 기준 가구주의 연령과 연령 제곱값, 교육수준(0=고졸이하, 1=고졸이상 전문대학 

미만, 2=전문대학 이상), 고용상 지위(0=실업 혹은 비경제, 1=상용직, 2=임시일용직, 3=자활‧공공근로‧노인

일자리, 4=고용주 및 자영업자, 5=무급가족종사자), 혼인 관계(0=비해당‧사별‧이혼‧별거‧미혼, 1=유배우), 

성별(0=여성, 1=남성), 가구원 수, 가구 내 아동 수, 거주지역(0=비수도권, 1=서울 및 수도권) 등의 변수를 

분석에 포함하였다. 다차원 결핍 지표와 마찬가지로 개인 단위 변수는 가구주를 기준으로 측정하였고 그 

외 변수는 가구를 단위로 측정하였다. 또한 복지패널 데이터가 빈곤가구에 과대표집되어 있음을 고려하여, 

로지스틱 회귀분석 모델에 일반 가중치를 적용하여 분석하였다.

제4장 연구결과

1. 다차원 빈곤율

<표 2>는 2012년과 2022년의 머릿수 다차원 빈곤율(H), 다차원 빈곤 강도(A; Intensity of 

multidimensional poverty) 및 조정 다차원 빈곤지수(M; Multidimensional Poverty Index)를 나타낸다. 본 

연구에서 조정 다차원 빈곤지수은 2012년 기준 MPI = H × A = 39.9% × 52.2%= 0.208로 구해지며, 이는 

다차원 빈곤층이 전체 결핍지표에 대하여 모든 사람들이 경험하는 결핍 전체의 20.8%를 경험한다는 것을 

의미한다. 일반적으로 머릿수 다차원 빈곤율과 차원조정지수가 %로 기록되는 반면, 조정 다차원 빈곤 지

수(MPI)는 지수(index)의 특성상 소수점 세 자리로 기록된다(UNDP and OPHI, 2019).

다차원 빈곤율은 2012년 39.9%에서 2022년 31.8%로 약 20% 감소하였으며, 2012년과 2022년 모두 근로

연령가구에 비해 노인가구의 다차원 빈곤율이 약 6배 높은 것으로 나타났다. 단, 지난 10년간 감소율은 노

인가구 16%(2012년 60.7%, 2022년 50.9%), 근로연령가구 11.5%(2012년 9.6% 2022년 8.5%)로 노인가구에서 
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더 높게 나타났다. 조정 다차원 빈곤지수 역시 2012년 0.208, 2022년 0.163로 최근 10년간 약 0.45가량 감

소한 것으로 나타나고 있으며, 연령대별로 근로연령가구에서 2012년 0.047에서 2022년 0.042로, 노인가구에

서 2012년 0.319에서 2022년 0.263로 다소 감소한 것으로 나타나고 있다.

〔표 2〕다차원 빈곤율

차원 빈곤선 2012년 2022년

전체 가구
근로연령가구

(15~64세)

노인가구

(65세 이상)
전체가구

근로연령가구

(15~64세)

노인가구

(65세 이상)

다차원 빈곤율

(빈곤선 = 0.333)
39.9% 9.6% 60.7% 31.8% 8.5% 50.9%

다차원 빈곤강도 52.2% 48.7% 52.6% 51.4% 49.9% 51.6%

조정 다차원 

빈곤지수
0.208 0.047 0.319 0.163 0.042 0.263

2. 결핍 로필 분석(Deprivation profile)

앞서 언급했듯이 다차원 빈곤 측정을 위해 본 연구에서 사용된 10개의 결핍지표는 1,024개(210)의 방법으

로 결합될 수 있다. 이 중 가중치를 적용한 빈곤 기준선 k=1/3(0.333) 적용 시 958개의 결합방식을 빈곤으로 

판별할 수 있으며, 본 연구에서는 약 800개의 결합방식이 유효한 것으로 나타났다.

<그림 1>과 <그림 1-1>은 결핍률이 상위 20개인 결핍 지표 조합을 나타내며 2012년 83%, 2022년 68%

의 다차원 빈곤 가구가 상위 20개의 결핍 지표 조합의 영향을 받음을 보여준다. 2012년 전체 다차원 빈곤

가구는 ‘교육‧근로‧소득‧건강(주관적 건강상태)‧사회보장(국민연금 가입)’ 5개 지표로 구성된 지표 그룹에

서 가장 많이 결핍을 경험하며, 2022년은 ‘교육‧근로‧건강(주관적 건강상태)’ 3개의 지표 그룹을 가장 많이 

경험한 것으로 나타나 가장 크게 영향을 미치는 지표 그룹의 총 지표 개수는 감소한 것으로 나타났다. 이

러한 결핍 프로필 분석 결과는 최근 10년간 다차원 빈곤의 정도가 감소하였으며, 특히 소득 빈곤이 완화

되고 사회보장제도의 보장성(국민연금 가입률)이 강화되었음을 나타내고 있다.

〔그림 1〕다차원 빈곤층 결핍 로필 ( 체 가구, 2012) 
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Ed.
　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Wr.
　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Inc.
　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Hl1
　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Hl2

Se1
　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Se2
　 　 　 　 　 　 　

Hs1

Hs2
　

Asst
　 　 　 　

 주. Ed.(교육), Wr.(근로), Inc.(소득), Hs1, Hs2(주거), Se1, Se2(사회보장), H1, H2(건강), Asset(자산)

〔그림 1-1〕다차원 빈곤층 결핍 로필 ( 체 가구, 2022)

Ed. 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Wr. 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Inc. 　 　 　 　 　 　 　 　

Hl1 　 　 　 　 　 　

Hl2

Se1 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Se2 　 　 　

Hs1

Hs2  

Asst 　 　 　 　 　 　

<그림 2>와 <그림 2-1>는 다차원 빈곤층 중 가구주가 근로연령(15~64세)인 근로연령가구의 결핍 프로

필을 나타내고 있다. 근로연령가구의 결핍 프로필 분석 결과, 소득 및 주관적 건강상태 관련 지표는 2012

년 대비 2022년 눈에 띄게 개선된 반면, 사회보험 가입 및 자산빈곤 관련 결핍지표는 오히려 악화되고 있

는 것으로 나타나고 있다. 이 연령대의 가구들은 2012년 ‘교육‧근로‧소득’ 관련 결핍에 가장 취약하였으나 

2022년에는 ‘교육‧근로‧사회보장(국민연금 가입)’ 관련 결핍을 가장 많이 경험하는 것으로 나타나 최근 10

년간 전체 가구의 사회보장(국민연금 가입) 관련 결핍률이 낮아진 것에 반해 근로연령가구들은 오히려 사

회보장의 사각지대에 더욱 노출되고 있는 것으로 나타나고 있다.
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〔그림 2〕다차원 빈곤층의 결핍 로필 (근로연령가구, 2012)

Ed. 　 　 　 　 　 　 　 　

Wr. 　 　 　 　 　 　 　 　

Inc. 　 　 　 　 　 　 　 　

Hl1 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Hl2

Se1 　 　 　 　 　 　 　 　

Se2 　 　 　

Hs1

Hs2  　

Asst 　 　 　 　 　

〔그림 2-1〕 다차원 빈곤층의 결핍 로필 (근로연령가구, 2022)

Ed. 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Wr. 　 　 　 　 　 　 　 　

Inc. 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Hl1 　 　 　 　 　 　 　

Hl2

Se1 　 　 　 　 　 　 　 　

Se2 　 　 　 　

Hs1

Hs2  　

Asst 　 　 　

<그림 3>과 <그림 3-1>은 다차원 빈곤층 중 가구주가 65세 이상 노인인 노인가구의 2012년과 2022년 

결핍 프로필을 보여준다. 노인가구의 경우 2012년과 2022년 모두 결핍 프로필이 전체가구의 결핍 프로필

과 유사한 모습을 보이고 있다. 특히 한국 사회보험 제도가 서구 복지 국가에 비해 늦게 도입되었음을 고

려, 2012년 당시 65세 이상 노인가구의 대부분이 사회보장, 특히 공적연금 수급대상에서 제외된 것으로 나
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타났으나, 이후 국민연금 가입자 수 제고 및 의무가입 적용대상 확대 등으로 10년 후인 2022년 사회보장

관련 결핍률이 감소하는 것을 볼 수 있다. 또한 공적연금 수급 등 사회보장 적용 확대는 노후 소득 증가

로 연결되어 소득빈곤 결핍을 경험하는 빈도가 최근 10년간 감소하는 경향을 보이고 있다.

〔그림 3〕다차원 빈곤층의 결핍 로필 (노인가구, 2012)

Ed. 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Wr. 　 　 　 　 　 　 　

Inc. 　 　 　 　 　 　 　

Hl1 　 　 　 　

Hl2

Se1 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Se2 　 　

Hs1

Hs2

Asst 　 　 　

〔그림 3-1〕다차원 빈곤층의 결핍 로필 (노인가구, 2022)

Ed. 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Wr. 　 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Inc. 　 　 　 　 　 　 　 　

Hl1 　 　 　 　 　 　 　 　

Hl2

Se1 　 　 　 　 　 　 　 　 　

Se2 　 　 　 　

Hs1

Hs2 　  
Asst 　 　 　 　 　
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3. 결핍 묶음 (Deprivation bundle) 분석

본 연구는 10개의 결핍 지표 중 3개의 지표로 구성된 총 120개의 묶음을 구성하여 결핍 묶음(bundle) 

분석을 실시하였다. 결핍 묶음 분석은 얼마나 많은 사람들이 특정 결핍 묶음으로부터 결핍을 경험할지, 가장 

결핍률이 높은 결핍 묶음은 무엇이며 연령대 별로 어떻게 차이가 나는지를 분석하기 위한 목적을 가진다. 

<표 3>는 특정 결핍 묶음을 경험하는 빈곤 가구가 전체 빈곤 가구 중 차지하는 비중(결핍률)을 결핍 묶

음별로 나타내고 있다. 2012년 가장 많은 다차원 빈곤 가구에게 영향을 미친 결핍 묶음은 ‘교육‧사회보장1

(국민연금)‧소득’이며, 약 60%의 다차원 빈곤 가구가 해당 결핍 묶음을 경험하였다. 2022년은 전체 다차원 

빈곤 가구의 약 50%가 ‘교육‧근로‧사회보장1’로 구성된 결핍 묶음의 영향을 받았다. 개별 지표 별로는 

2012년 대비 2022년 결핍률 상위의 결핍 묶음에 소득 빈곤이 등장하는 빈도가 낮아지면서 지난 10년간 소

득 빈곤율 하락으로 소득 결핍이 다차원 빈곤 가구의 빈곤 상태에 미치는 영향이 감소하고 있는 것으로 

볼 수 있다. 반면 결핍률이 상위에 위치한 결핍 묶음에 근로가 포함되는 비중이 높아지면서 2022년 빈곤가

구의 근로여건이 10년 전인 2012년 대비 악화되고 있음을 알 수 있다. 또한 자산빈곤 관련 결핍지표는 소

득보다는 근로나 교육과 결합하여 빈곤층에 영향을 주는 경우가 많은 것으로 나타나 소득 빈곤과 자산 빈

곤이 반드시 일치하지 않음을 보여주고 있다.

〔표 3〕결핍 묶음별 결핍률* 황 ( 체 가구)

2012년 2022년

결핍 지표 묶음 결핍률 결핍 지표 묶음 2022년

[교육‧소득‧사회보장1] 0.62 [교육‧근로‧사회보장1] 0.48

[교육‧근로‧소득] 0.60 [교육‧근로‧소득] 0.45

[근로‧사회보장1‧소득] 0.50 [교육‧근로‧건강1] 0.44

[교육‧근로‧사회보장1] 0.47 [교육‧소득‧사회보장1] 0.38

[교육‧건강1‧소득] 0.46 [교육‧건강1‧사회보장1] 0.35

[근로‧건강1‧소득] 0.38 [근로‧소득‧사회보장1] 0.34

[건강1‧사회보장1‧소득] 0.37 [건강1‧교육‧소득] 0.32

[교육‧근로‧건강1] 0.36 [근로‧건강1‧사회보장1] 0.32

[교육‧건강1‧사회보장1] 0.35 [근로‧건강1‧소득] 0.29

[근로‧건강1‧사회보장1] 0.31 [소득‧건강1‧사회보장1] 0.24

[근로‧소득‧사회보장2] 0.17 [교육‧근로‧자산] 0.21

[사회보장1‧소득‧사회보장2] 0.17 [근로‧사회보장1‧자산] 0.19

[근로‧사회보장1‧사회보장2] 0.16 [교육‧사회보장1‧자산] 0.19

[교육‧소득‧사회보장2] 0.16 [근로‧사회보장1‧사회보장2] 0.19

[교육‧근로‧사회보장2] 0.14 [교육‧근로‧사회보장2] 0.18

[교육‧사회보장1‧사회보장2] 0.14 [교육‧소득‧자산] 0.17

[교육‧소득‧자산] 0.13 [근로‧소득‧자산] 0.17

[건강1‧소득‧사회보장2] 0.12 [교육‧사회보장1‧사회보장2] 0.16

[근로‧소득‧자산] 0.12 [근로‧소득‧사회보장2] 0.15

[사회보장1‧사회보장2‧자산] 0.12 [교육‧건강1‧자산] 0.15

   주1: 결핍률 = (다차원 빈곤 가구 중 해당 결핍 지표 묶음을 경험하는 가구) / (다차원 빈곤 가구)
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<표 4>과 <표 5>는 근로연령가구와 노인가구의 결핍 묶음별 결핍률을 나타내고 있다. 2012년 다차원 

빈곤 상태의 근로연령가구 중 약 30%가 ‘사회보장1(국민연금)‧사회보장2(건강보험)‧소득’ 결핍을 경험하고 

있으며, 노인 다차원 빈곤 가구 중 약 67%의 가구가 ‘교육‧사회보장1‧소득’에서 결핍을 경험한 것으로 나

타났다. 2022년의 경우 근로연령가구와 노인가구 모두 ‘교육‧근로‧사회보장1’에서 가장 높은 결핍률을 보

였으며, 다차원 빈곤 상태의 근로연령가구 중 36%, 노인가구 중 50%가 해당 결핍 묶음의 영향을 받는 것

으로 나타났다.

연령대별 빈곤가구에 크게 영향을 주는 결핍 묶음들을 세부적으로 살펴보면, 2012년 다차원 빈곤 상태

의 근로연령가구가 많이 경험하는 결핍 묶음은 노인가구에 비해 근로 및 사회보장(국민연금 및 건강보험), 

자산 빈곤 관련 지표를 포함하는 경우가 많아 근로연령가구는 근로에 대한 결핍과 그로 인한 사회보장 사

각지대 노출 및 높은 자산빈곤율 등을 경험하는 것으로 보인다. 또한 근로 및 자산 결핍을 포함한 결핍 

묶음의 결핍률이 2012년 대비 2022년 상승한 것으로 나타나 근로연령가구의 근로 및 자산빈곤 문제가 더

욱 악화되고 있는 것으로 드러났다. 

반면, 빈곤 상태에 있는 노인가구의 경우 결핍률이 가장 높은 상위 10개 결핍 묶음 중 소득 및 사회보

장, 건강 관련 결핍 지표가 대부분 포함되어 한국의 미성숙한 공적 연금제도 및 그로 인한 소득 빈곤 문

제가 노인 가구의 높은 다차원 빈곤율의 원인이 되고 있음을 알 수 있다. 그러나 특이할 만한 것은, 결핍

률이 가장 높은 결핍 묶음이 2012년 ‘교육‧소득‧사회보장1’에서 2022년 ‘교육‧근로‧사회보장1’로 변경되어 

다차원 노인 빈곤에 영향을 미치는 가장 중요한 요인이 소득에서 근로로 변화하였다는 점이다. 

〔표 4〕결핍 묶음별 결핍률 황 (근로연령가구)

2012년 2022년

결핍 묶음 결핍률 결핍 묶음 결핍률

[사회보장1‧소득‧사회보장2] 0.33 [교육‧근로‧사회보장1] 0.36

[근로‧사회보장1‧소득] 0.32 [근로‧사회보장1‧사회보장2] 0.35

[교육‧근로‧소득] 0.32 [근로‧사회보장1‧자산] 0.29

[교육‧소득‧자산] 0.31 [근로‧사회보장2‧자산] 0.26

[교육‧근로‧소득] 0.31 [교육‧근로‧건강1] 0.26

[근로‧사회보장1‧사회보장2] 0.30 [교육‧근로‧소득] 0.26

[근로‧사회보장1‧자산] 0.27 [사회보장1‧사회보장2‧자산] 0.25

[근로‧소득‧자산] 0.24 [근로‧건강1‧사회보장1] 0.25

[사회보장1‧소득‧자산] 0.21 [교육‧근로‧사회보장2] 0.25

[교육‧건강1‧소득] 0.21 [교육‧건강1‧사회보장1] 0.24

[건강1‧사회보장1‧소득] 0.21 [교육‧근로‧자산] 0.24

[근로‧건강1‧사회보장1] 0.20 [근로‧소득‧사회보장1] 0.23

[건강1‧소득‧사회보장2] 0.20 [교육‧사회보장1‧사회보장2] 0.23

[소득‧사회보장2‧자산] 0.20 [교육‧사회보장1‧자산] 0.23

[사회보장1‧사회보장2‧자산] 0.20 [교육‧건강1‧사회보장2] 0.22

[건강1‧사회보장1‧사회보장2] 0.20 [건강1‧사회보장1‧사회보장2] 0.21

[근로‧건강1‧소득] 0.19 [근로‧건강1‧자산] 0.20

[근로‧건강‧사회보장2] 0.19 [교육‧사회보장1‧소득] 0.20

[교육‧소득‧사회보장1] 0.19 [근로‧소득‧자산] 0.20

[근로‧사회보장2‧자산] 0.18 [근로‧소득‧사회보장2] 0.20
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〔표 5〕결핍 묶음별 결핍률 황 (노인 가구)

2012년 2022년

결핍 묶음 결핍률 결핍 묶음 결핍률

[교육‧소득‧사회보장1] 0.67 [교육‧근로‧사회보장1] 0.50

[교육‧근로‧소득] 0.63 [교육‧근로‧소득] 0.475

[근로‧사회보장1‧소득] 0.52 [교육‧근로‧건강1] 0.469

[교육‧근로‧사회보장1] 0.51 [교육‧소득‧사회보장1] 0.408

[교육‧건강1‧소득] 0.48 [교육‧건강1‧사회보장1] 0.370

[근로‧건강1‧소득] 0.39 [근로‧소득‧사회보장1] 0.359

[건강1‧사회보장1‧소득] 0.38 [건강1‧교육‧소득] 0.342

[교육‧근로‧건강1] 0.38 [근로‧건강1‧사회보장1] 0.328

[교육‧건강1‧사회보장1] 0.38 [근로‧건강1‧소득] 0.302

[근로‧건강1‧사회보장1] 0.32 [소득‧건강1‧사회보장1] 0.255

[근로‧소득‧사회보장2] 0.16 [교육‧근로‧자산] 0.203

[사회보장1‧소득‧사회보장2] 0.16 [교육‧사회보장1‧자산] 0.186

[교육‧소득‧사회보장2] 0.16 [근로‧사회보장1‧자산] 0.179

[근로‧사회보장1‧사회보장2] 0.15 [교육‧소득‧자산] 0.173

[교육‧근로‧사회보장2] 0.14 [근로‧사회보장1‧사회보장2] 0.167

[교육‧사회보장1‧사회보장2] 0.14 [교육‧근로‧사회보장2] 0.167

[교육‧소득‧자산] 0.11 [근로‧소득‧자산] 0.164

[건강1‧소득‧사회보장2] 0.11 [사회보장1‧사회보장2‧자산] 0.150

[사회보장1‧사회보장2‧자산] 0.11 [교육‧근로‧사회보장1] 0.150

[근로‧건강1‧사회보장2] 0.10 [근로‧소득‧사회보장2] 0.148

4. 공동결핍률(Co-deprivation)

공동결핍률(Co-deprivation) 분석은 앞 절의 결핍 묶음 분석에서 결핍률이 가장 높은 것으로 나타난 결

핍 묶음을 대상으로 해당 결핍 묶음에 의해 영향을 받은 가구들이 다른 결핍 지표들을 함께 경험할 비율

을 나타낸다. <표 6>에 따르면 2012년 가장 결핍률이 높은 ‘교육‧사회보장1‧소득’의 결핍 묶음을 경험하는 

가구가 근로 지표에서 결핍을 경험하는 비율(공동결핍률)은 71%이며, 건강1(주관적 건강상태) 관련 결핍을 

경험하는 비율은 52%로 매우 높은 것으로 나타나고 있다. 2022년 가장 결핍률이 높은 지표 묶음은 ‘교육‧

사회보장1‧근로’이며, 이를 경험하는 가구는 소득과 건강1 지표에서 함께 결핍을 경험하는 비율이 각각 

63%와 57%로 높게 나타났다. 또한 2012년 대비 2022년 자산의 공동결핍률이 15%에서 34%로 두 배 가까

이 증가한 것으로 나타나 자산 빈곤 상황이 악화되고 있는 것으로 나타났다.

〔표 6〕공동결핍률* ( 체가구)

지표 2012년 지표 2022년

근로 0.71 소득 0.63

주거1 0.04 주거1 0.03

주거2 0.08 주거2 0.15

자산 0.15 자산 0.34

건강1(주관적 건강상태) 0.52 건강1 0.57

건강2(병원에 못간경험) 0.03 건강2 0.02

사회보장2 (건강보험) 0.23 사회보장2 0.31

주: 공동결핍률 = (각 지표별 결핍을 경험하는 가구) /(다차원 빈곤가구 중 가장 높은 결핍률을 보이는 지표 묶음 － 2012년 [교

육‧소득‧사회보장1], 2022년 [교육‧근로‧사회보장1] － 의 영향을 받는 가구)
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<표 7>과 <표 8>은 근로연령가구와 노인가구의 공동결핍률을 나타내고 있다. 근로연령가구의 경우 

2012년은 ‘사회보장 1‧소득‧사회보장 2’의 결핍 묶음이 가장 높은 결핍률을 보이고 있으며, 해당 결핍 묶

음으로부터 결핍을 경험하는 가구의 경우 89%가 근로 지표에서 결핍을 보이는 것으로 나타나 근로연령가

구 중 가구주가 실업이나 비경활상태에 있는 경우 사회보장 사각지대에 넓게 노출되고 있다는 앞의 분석

결과를 확인하고 있다. 이러한 가구들은 또한 건강1(주관적 건강상태) 및 자산에 있어서도 각각 59%, 58%

의 높은 공동결핍률을 보였다. 2022년 근로연령가구는 ‘교육‧근로‧사회보장 1’ 결핍 묶음에서 가장 높은 

결핍률을 보이며, 해당 결핍 묶음을 경험하는 가구의 공동결핍률은 사회보장 2(건강보험)에서 62%로 높게 

나타나 10년 전에 비해 그 정도가 완화되기는 했지만 근로관련 지표에서 결핍을 경험하는 경우 여전히 사

회보험 사각지대에 방치될 확률이 높은 것으로 나타나고 있다.

노인가구는 2012년 ‘교육‧소득‧사회보장1’, 2022년 ‘교육‧근로‧사회보장1’의 결핍 묶음이 가장 높은 결핍

률을 보이고 있다. 2022년 노인가구의 소득지표 공동결핍률은 65%로 앞서 언급했듯이 노인의 소득 빈곤

이 완화되고 있으나, 여전히 많은 노인가구가 소득 결핍을 겪고 있는 것으로 나타나고 있다. 특이할 점은 

노인가구의 경우 거주주택 관련 공동결핍률이 8%에서 13%로, 자산의 공동결핍률이 2012년 13%에서 2022

년 32%로 두 배 이상 증가한 것으로 나타나, 과거 노인 가구의 경제적 어려움이 소득에 집중되어 있었다

면 현재의 빈곤 노인 가구는 소득뿐 아니라 주거 환경 등 자산 관련해서도 높은 결핍을 경험하고 있는 것

으로 보인다. 

〔표 7〕공동결핍률 (근로연령가구)

지표 2012년 지표 2022년

교육 0.41 소득 0.44

근로 0.89 주거1 0.02

주거1 0.12 주거2 0.34

주거2 0.34 자산 0.47

자산 0.58 건강1 0.45

건강1 0.59 건강2 0.03

건강2 0.07 사회보장2 0.62

〔표 8〕공동결핍률 (노인 가구)

지표 2012년 지표 2022년

근로 0.71 소득 0.65

주거1 0.04 주거1 0.03

주거2 0.08 주거2 0.13

자산 0.13 자산 0.32

건강1 0.53 건강1 0.58

건강2 0.03 건강2 0.02

사회보장2 0.21 사회보장2 0.28
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5. 잠재계층분석(Latent Class Analysis)

잠재계층분석은 빈곤 분석에 대한 풍부한 정보를 요약하여 제공하는 데 유용한 방법이다. 잠재계층분석

을 본 연구에 적용할 경우 각각의 결핍 프로필(혹은 결핍 묶음)은 하나의 잠재계층의 주요 특성이 될 것

으로 예상된다(Suppa et al., 2022). 잠재계층분석은 계층의 수를 연구자가 미리 가정하지 않고, 

BIC(Bayesian Information Criterion), AIC(Akaike’ Information Criterion) 등 정보지수를 활용하여 이러한 

값이 작을수록 적합한 모형이라고 판단한다(Magidson and Vermunt, 2004). 본 연구는 검증을 통해 BIC와 

AIC 값이 가장 낮은 3개 계층을 선택하여 전체 다차원 빈곤가구를 3개의 잠재계층으로 분류하였다.

<표 9>의 잠재계층분석 결과는 앞의 결핍 프로필 및 결핍 묶음 분석 결과를 다시 한 번 확인시켜준다. 

즉, 결핍 프로필 및 묶음 분석에서 가장 결핍률이 높은 것으로 나타난 결핍 묶음, 즉, 2012년 ‘교육‧소득‧

사회보장1’, 2022년 ‘근로‧소득‧사회보장1’이 잠재계층분석에서도 유사하게 관찰되는 것으로 나타나고 있

다. 예를 들어 2012년 전체 다차원 빈곤층의 약 68%를 차지하는 계층 1의 경우 ‘교육, 소득, 사회보장1’ 

지표의 결핍 비율이 70-100%로 매우 높으며, 해당 결핍 묶음에 대해 높은 공동결핍률을 보인 근로와 건강1 

지표와 관련해서도 약 55-68%의 가구가 결핍을 경험하고 있는 것으로 나타났다. 한편 근로연령가구 비중이 

계층1에 비해 높은 계층2의 경우 ‘근로‧소득‧사회보장1’에서 높은 결핍률을 보이는 것으로 나타나고 있으

며, 근로연령가구가 약 44%로 가장 높은 비중을 차지하는 계층 3은 근로 결핍과 소득 결핍이 계층 1과 

계층 2에 비해 낮은 반면, 자산 및 주거2(거주주택 유형) 관련 결핍을 경험하는 가구의 비중이 다른 가구

에 비해 30%에서 최대 70%까지 월등히 높은 것으로 나타나 앞의 분석에서 언급한 것처럼 근로연령가구

가 주거 및 자산에 있어 높은 결핍률을 경험하고 있음을 나타내 준다.

2022년 잠재계층분석 결과에서 특이한 점은 대다수(약 96%)가 노인가구로 구성된 계층 1이다. 계층 1은 

교육‧근로‧주관적 건강상태에서만 결핍을 경험할 뿐 그 밖의 지표에서는 결핍을 경험하는 가구가 없는 것

으로 나타나고 있다. 교육과 근로, 주관적 건강 상태 결핍은 65세 이상 노인의 인구사회학적 특성에서 기

인하는 것으로 실제 이 계층이 경제적으로 생활에 어려움을 경험할 확률은 높지 않을 것으로 보인다. 이

러한 계층이 전체 다차원 빈곤 가구의 7.6%를 차지한다는 본 분석 결과는 앞서 언급하였듯이 사회보장제

도의 확대 등으로 인해 현재의 노인 세대는 낮은 교육수준 및 근로 지위에도 불구하고 과거와 달리 소득 

빈곤에 덜 취약함을 보여주고 있다. 계층 2와 계층 3의 경우, 10년 전인 2012년과 같이 근로연령가구 비중

이 높아질수록 자산 빈곤에 취약한 것은 동일하나, 2012년의 경우 근로연령가구의 비중이 높을수록 근로 

및 소득 빈곤 지표에 대한 결핍률이 감소하였으나 2022년에는 오히려 결핍률이 증가하는 것은 주목할 만

한 점이다. 2012년 근로연령비중이 높은 계층 3의 경우 근로 관련 지표의 결핍률이 약 19%이었던 점에 

반해 2022년 계층 3에 속한 가구의 99%가 근로 관련 결핍을 겪고 있는 것으로 나타났으며, 소득관련 결

핍 지표도 2012년 계층 3이 전 계층 증 가장 낮은 결핍률을 보인 반면, 2020년에는 세 개의 계층 중 가장 

높은 결핍률을 보이고 있다. 이는 2020년부터 시작된 코로나 19 및 그에 따른 경기침체와 실업률 증가가 

근로연령계층의 근로상태 악화 및 소득빈곤에 영향을 주었기 때문일 것으로 해석된다.
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〔표 9〕잠재계층분석 ( 체 빈곤가구)

연도 2012년 2022년

잠재계층

(가구비중, %)

1

(67.80)

2

(24.52)

3

(7.67)

1

(7.65)

2

(70.20)

3

(22.15)

(%) (%)

근로연령비중 3.77 15.99 44.44 4.23 10.15 20.66

결핍지표

교육 100.00 71.07 100.00 100.00 96.25 79.89

근로 68.11 96.38 19.11 100.00 71.86 99.45

소득 92.66 98.47 81.33 0.00 65.34 70.02

주거1 2.21 9.46 17.33 0.00 2.42 4.94

주거2 0.00 30.60 29.78 0.00 9.40 38.03

자산 0.00 47.98 72.00 0.00 23.59 56.86

건강1 54.48 65.37 21.78 100.00 57.15 62.52

건강2 1.86 4.59 8.89 0.00 2.48 2.19

사회보장1 70.47 92.91 29.33 0.00 70.70 86.47

사회보장2 2.77 72.18 0.00 0.00 0.92 99.63

6. 다차원 빈곤의 동태  분석

<표 10>는 복지패널 데이터 7차년도(2012년)와 17차년도(2022년) 자료를 결합하여 다차원 빈곤의 동태

적 분석을 실시한 종단연구 결과를 보여주고 있다. 이항 로지스틱 회귀모형을 활용, 2012년의 빈곤 상태가 

2022년의 빈곤 상태에 미치는 영향을 분석한 결과, 2012년 다차원 빈곤을 경험한 가구는 2022년에도 빈곤

을 경험할 확률이 그렇지 않은 경우에 비해 약 6배만큼 통계적으로 유의하게 증가하는 것으로 나타났다. 

또한, 가구주의 인구 경제학적 특성 및 가구원수, 거주지역 등을 통제변수로 포함하여 분석한 결과, 가구

주의 교육상태 및 고용상 지위, 연령 및 연령 제곱값 등이 현재 빈곤을 경험할 확률에 통계적으로 유의한 

영향을 미치는 것으로 나타났다. 특히, 가구주의 연령과 연령 제곱값이 서로 다른 방향으로 빈곤경험 확률

에 영향을 주고 있다는 분석 결과는 가구주 연령이 높을수록 빈곤 경험확률이 감소하나 일정 연령(69세) 

도달시 빈곤 확률이 증가하며 후기 고령층의 경우 연령이 증가할수록 다차원 빈곤을 경험할 확률이 증가

함을 나타내고 있다.
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〔표 10〕과거 빈곤상태가 재 빈곤에 미치는 향 ( 체 가구)

오즈비 표준오차 95% 신뢰구간

2012년 빈곤상태 6.17*** 1.20 4.21 9.03

가구주 교육상태 - 고졸이하

  고졸이상 전문대학 미만 0.08*** 0.02 0.06 0.12

  전문대학 이상 0.03*** 0.01 0.02 0.06

가구주 고용상태 – 실업 혹은 비경제활동

  상용직 0.03*** 0.02 0.01 0.10

  임시 일용직 0.06*** 0.02 0.03 0.10

  자활, 공공근로, 노인일자리 0.13*** 0.04 0.07 0.23

  고용주 및 자영업자 0.06*** 0.01 0.04 0.09

  무급가족 종사자 0.24 0.27 0.03 2.20

가구주 혼인상태 - 혼인 0.68 0.18 0.40 1.15

가구주 성별 - 남성 1.07 0.24 0.69 1.67

가구주 연령 0.83*** 0.05 0.74 0.93

가구주 연령 제곱값 1.00*** 0.00 1.0004 1.002

가구 내 아동가구원 수 0.92 0.27 0.51 1.65

가구원 수 0.89 0.12 0.68 1.17

거주지역 - 수도권 1.05 0.19 0.74 1.50

  비수도권

  주: * p < .05, ** p < .01, *** p < .001

<표 11>과 <표 12>은 가구주 연령에 따라 다차원 빈곤의 동태성이 어떻게 달라지는지 로지스틱 회귀분

석을 통해 분석한 것이다. 분석결과 근로연령가구와 노인가구 모두 과거의 다차원 빈곤 경험이 현재 빈곤

을 경험할 확률을 통계적으로 유의하게 높이는 것으로 나타났다. 그러나 그 확률이 근로연령가구는 약 5

배, 노인가구는 약 6.6배 증가하는 것으로 나타나 근로연령가구의 탈빈곤 확률이 노인가구에 비해 높음을 

알 수 있다. 현재의 빈곤 상태에 영향을 미치는 인구사회학적 요인을 분석한 결과 근로연령가구는 노인가

구와 달리 가구주가 자활이나 공공근로 등에 종사할 경우 실업이나 비경활인 경우에 비해 빈곤을 적게 경

험할 확률이 통계적으로 유의하지 않은 것으로 나타나 근로연령가구의 경우 자활이나 공공일자리 사업의 

효과가 빈곤 극복에 유의하게 영향을 주고 있지 못함을 보여준다. 
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〔표 11〕과거 빈곤상태가 재 빈곤에 미치는 향 (근로연령가구)

Odds Ratio SE 95% CI

2012년 빈곤상태 5.78*** 2.01 2.93 11.42

가구주 교육상태 - 고졸이하

  고졸이상 전문대학 미만 0.08*** 0.03 0.04 0.18

  전문대학 이상 0.04*** 0.02 0.01 0.10

가구주 고용상태 – 실업 혹은 비경제활동

  상용직 0.03*** 0.02 0.01 0.11

  임시 일용직 0.07*** 0.03 0.03 0.15

  자활, 공공근로, 노인일자리 0.62 0.47 0.14 2.78

  고용주 및 자영업자 0.05*** 0.02 0.02 0.12

  무급가족 종사자 1.19 1.29 0.14 10.00

가구주 혼인상태 - 혼인 0.44 0.24 0.15 1.25

가구주 성별 - 남성 0.62 0.26 0.27 1.40

가구주 연령 1.00 0.16 0.74 1.36

가구주 연령 제곱값 1.00 0.00 1.00 1.00

가구 내 아동가구원 수 1.14 0.34 0.63 2.05

가구원 수 0.93 0.20 0.61 1.40

거주지역 - 수도권 1.19 0.41 0.60 2.34

〔표 12〕과거 빈곤상태가 재 빈곤에 미치는 향 (노인 가구)

Odds Ratio SE 95% CI

2012년 빈곤상태 6.63*** 1.54 4.21 10.44

가구주 교육상태 - 고졸이하

  고졸이상 전문대학 미만 0.07*** 0.02 0.04 0.12

  전문대학 이상 0.02*** 0.01 0.01 0.04

가구주 고용상태 – 실업 혹은 비경제활동

  상용직 0.07** 0.09 0.01 0.76

  임시 일용직 0.04*** 0.01 0.02 0.07

  자활, 공공근로, 노인일자리 0.13*** 0.04 0.07 0.26

  고용주 및 자영업자 0.07*** 0.02 0.04 0.11

  무급가족 종사자 0.11 0.15 0.01 1.61

가구주 혼인상태 - 혼인 0.81 0.24 0.45 1.46

가구주 성별 - 남성 1.45 0.38 0.87 2.41

가구주 연령 0.54 0.20 0.26 1.10

가구주 연령 제곱값 1.00 0.00 1.00 1.01

가구 내 아동가구원 수 1.27 0.70 0.43 3.73

가구원 수 0.80 0.13 0.58 1.10

거주지역 - 수도권 1.02 0.22 0.67 1.56
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제5장 논의  결론

본 연구는 Sen의 실현가능접근 방식에 따라 다섯 개 차원, 10개의 결핍 지표를 선정, 한국복지패널 7차

년도(2012년) 및 17차년도(2022년) 자료를 활용하여 한국의 다차원 빈곤 경향 및 빈곤의 동태성을 분석하

였다.

분석 결과 한국의 다차원 빈곤율은 2012년 39.9%, 2022년 31.8%로 최근 10년간 감소하는 경향을 보이고 

있음에도 불구, 중위소득 50%를 기준으로 측정된 공식 빈곤율(2012년 18.3%, 2021년 15.1%4))에 비해 두 

배 이상 높은 것으로 나타나고 있다. 이는 소득 빈곤선이 다차원 빈곤층을 모두 포함하지 못한다는 서병

수‧권종희(2013), Bader et la.(2014), Wang(2022) 등의 국내외 선행연구 결과와 일치하며 다차원 빈곤층의 

약 20% 이상이 공식 빈곤율로 측정되지 않는 빈곤 사각지대에 속함을 보이고 있다.

본 연구에서 활용한 10개의 결핍 지표들이 어떻게 상호 결합하여 작용하고 있는지를 결핍 프로필 분석, 

묶음 분석, 공동결핍률 분석, 잠재계층분석 등을 통해 탐색한 결과, 2012년 다차원 빈곤 가구가 가장 많이 

경험하고 있던 결핍은 ‘교육‧근로‧소득‧주관적 건강상태‧사회보장(국민연금 가입 여부)’인 반면, 2022년 다

차원 빈곤 가구는 소득과 사회보장을 제외한 ‘교육‧근로‧주관적 건강상태’를 가장 많이 경험하는 것으로 

나타났다. 이는 최근 10년간의 사회보장 수준 증가 및 그에 따른 소득 빈곤 감소로 다차원 빈곤이 감소하

는 추세에 있으나 교육, 근로, 건강상태 등에 관해서는 여전히 많은 빈곤층들이 결핍을 경험하고 있어 관

련 결핍 지표가 소득 빈곤층과 다차원 빈곤층을 구분하는 중요한 역할을 하고 있음을 보여준다. 대부분의 

다차원 빈곤 가구가 경험하고 있는 교육, 근로, 건강 등의 결핍은 Sen(1995)이 주장한 “전환 요인

(conversion factors)”에 해당한다. Sen은 사람들은 그들이 가지고 있는 수단(means)을 가치있는 삶을 성취

하기 위한 목표(ends)로 전환하는 능력(capability)에 차이를 가지고 있으며, 이때 전환 요인, 즉 실현가능

능력에는 교육, 건강, 그리고 특정 생활조건 등이 존재한다고 주장하였다(Bader et al., 2014; Sen, 1995). 

Sen(1995)은 장기적 빈곤퇴치를 위해서는 빈곤의 초점을 수단(means, 일반적으로 소득)에서 목적(ends, 가

치있는 삶의 성취)으로 전환해야 하며, 이를 위해 개인의 실현가능능력 향상이 정책의 초점이 되어야 한

다고 주장한다. 따라서 본 연구 결과는 다차원 빈곤층의 경우 그들의 소득이 빈곤선 위에 있더라도 가치

있는 삶을 성취하기 위한 교육, 근로, 건강 등 실현가능능력의 결핍을 경험한다는 점에서 비빈곤 계층과 

구분되고, 이러한 결핍은 장기적으로 이들이 가치있는 삶을 성취하는데 장애가 되고 있음을 보이고 있다.

가구주 연령을 기준으로 나누어 분석한 결과, 근로연령가구의 경우 2012년 대비 2022년 더 많은 가구가 

근로 및 자산 빈곤 관련 결핍을 경험하며, 이 경우 교육, 사회보장, 주거 등 영역에서도 동시에 결핍을 경

험할 확률이 높은 것으로 나타났다. 이러한 연구 결과는 최근 부동산 가격 상승에 따른 주거의 안정성 문

제, 2021년 발생한 코로나 19 영향에 따른 고용시장 악화 등에 따라 근로연령가구의 근로 및 자산빈곤 문

제가 악화되고 있음을 암시한다. 또한 근로 결핍 지표는 교육 및 사회보장(국민연금 및 건강보험) 가입관

련 지표와 결합하여 영향을 주는 경우가 많은 것으로 나타나, 교육수준이 낮을 경우 열악한 근로상황을 

경험하며, 이는 결국 사회보험 사각지대 발생을 초래하고 있음을 알 수 있다.

노인가구의 경우 10년 전에 비해 소득 빈곤 경험이 감소하고 있으나, 근로 지표에서는 결핍을 경험할 

확률이 증가한 것으로 나타나고 있다. 시장소득 기준으로 노인빈곤율 측정시 2012년 56.7%에서 2021년 

59.5%로 소폭 증가하였으나, 처분가능소득 기준시 2012년 47.0%에서 2021년 39.3%로 감소하고 있다는 가

장 최근의 통계청(2022) 발표를 고려했을 때, 지난 10년간 노인가구의 근로소득은 감소하였으나 기초연금, 

4) 2022년 빈곤율은 2023년 가계금융복지조사 결과에서 발표 예정(2023.12월)
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국민기초생활보장제도 생계급여의 부양의무자 기준 폐지 및 국민연금 가입률 증가 등 사회보장제도 확대

에 따른 공적이전소득 증가로 처분가능소득이 증가하였음을 보여준다. 반면 최근 10년간 노인가구의 자산 

및 주거 관련 지표의 결핍률이 상승하는 경향을 보인 것으로 나타나 과거 노인가구가 높은 자가 소유 비

중으로 낮은 자산 빈곤 및 주거결핍을 경험한 반면(Weon and Rothwell, 2020), 현재의 빈곤 노인 가구는 

소득뿐 아니라 주거 등 자산에서도 높은 결핍을 경험하고 있는 것으로 보인다. 마지막으로 다차원 빈곤 

노인가구에서 근로 관련 결핍률이 증가한 이유는 2020년 이후 코로나 19로 인해 노인 일자리 및 자활근로 

등 저소득 노인이 참여할 수 있는 일자리 사업이 2021년 대부분 중단된 데에 원인이 있을 것으로 보이며, 

일상 회복 및 일자리 사업 재개 이후 이 부분이 어떻게 변화하였는지는 추후 확인해 볼 필요가 있다.

종단적 측면에서 다차원 빈곤의 동태성을 분석한 결과, 2012년 다차원 빈곤상태를 경험한 가구들은 

2022년에도 다차원 빈곤을 경험할 확률이 그렇지 않은 가구에 비해 통계적으로 유의하게 높은 것으로 나

타났다. 또한 가구주의 교육 및 고용상 지위, 연령 등이 다차원 빈곤을 경험할 확률에 유의하게 작용한 것

으로 나타나 앞서 언급했듯이 Sen의 이론처럼 실현가능능력에 영향을 미치는 요인들이 결국 장기적 빈곤

의 고착화 현상을 유발하고 있음을 알 수 있다. 특이한 점은 근로연령가구가 시장에서 고용상 지위를 획

득할 경우 다차원 빈곤을 장기적으로 경험할 확률은 유의하게 낮아지지만, 공공부문 일자리에 종사할 경

우 다차원 빈곤을 경험할 확률에 통계적으로 유의한 영향을 주지 못한다는 것이다. 이는 근로연령가구의 

경우 노인가구와 달리 공공부문에서 창출된 일자리가 다차원 빈곤 탈출에 유의한 영향을 주지 못함을 암

시하고 있다.

이상의 연구 결과로부터 도출될 수 있는 정책적 함의는 다음과 같다. 

첫째, 소득 빈곤 가구와 다차원 빈곤 가구가 반드시 일치하지 않는다는 본 연구 결과는 금전적 요소(소

득 및 자산 일부)만을 고려한 현재의 공식 빈곤선을 확대하여 주거, 교육, 근로, 사회보장 수준 등 다양한 

차원에서 빈곤을 측정해야 함을 보여준다. 현재 다차원 빈곤선은 UNDP 외에 멕시코, 베트남, 콜롬비아 

등에서 공식 빈곤선으로 채택되고 있으며, 유럽연합통계청(Eurostat)에서도 2014년 이후 EU 국가들을 대상

으로 정기적으로 상대적 결핍률(material deprivation rate)을 측정하여 그 결과를 발표하고 있다. 한국의 

경우 다차원 빈곤 지표 개발 및 적용을 통해 빈곤을 측정하는 것도 중요하지만 우선 현재 운영되고 있는 

복지 사각지대 발굴시스템을 통해 다양한 결핍의 측면을 분석하는 것도 중요할 것이다. 현행 복지 사각지

대 정책은 시스템을 통한 사각지대 발굴에만 초점을 맞추고 있으며 발굴 이후에는 기초수급 혹은 긴급복

지 지원 대상이 되는지 여부만을 소득 기준으로 판단하여 소득 외 집단의 특성이 제대로 분석 및 활용되

지 않는다는 한계가 있다. 따라서 복지 사각지대 발굴 시스템을 통해 발굴되는 위기 계층들을 다양한 결

핍 지표 적용을 통해 유형별로 분석하고, 그들의 욕구가 무엇인지 분석해내는 것이 다차원 빈곤 해소의 

첫걸음이 될 수 있다.

둘째, 대부분의 다차원 빈곤 가구들이 특정한 결핍 묶음에 영향을 받고 있다는 본 연구의 결과 고려 시, 

빈곤해소를 위해서는 통합적 정책 수립 및 적용을 통한 정책의 효율성 증가 노력이 필요하다. 예를 들어 

본 연구에서 2022년 가장 많은 다차원 빈곤 가구들이 경험한 결핍 묶음은 ‘교육‧근로‧사회보장(국민연금

가입)’ 이었으며, 해당 결핍 묶음에 의해 영향을 받는 가구들은 소득 및 건강 상태에서도 높은 공동결핍률

을 보이는 것으로 나타났다. 따라서 효율적 빈곤문제 해소와 빈곤의 고착화를 막기 위해서는 빈곤층에 대

한 충분한 직업훈련 교육과 건강서비스 제공을 통해 사회보험에 가입하고 안정적 소득을 확보할 수 있는 

일자리를 제공하는 것이 가장 중요할 것이다. 현재 보건복지부, 고용노동부 등 각 중앙정부를 통해 산발적
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으로 진행되고 있는 각종 일자리 사업과 사회보험제도의 통합적 운영 및 빈곤층에 대한 확대 적용을 위해 

과거 시도된 바 있는 사회보험 징수통합 및 전달체계 개편 등을 바탕으로 새로운 전달체계 마련 및 운영 

방안을 고민해봐야 할 시점이다. 

마지막으로 결핍 프로필 분석결과 다차원 빈곤층이 소득과 자산빈곤을 동시에 경험하지 않는 경우들이 

많이 존재하며, 근로연령계층 뿐 아니라 노인계층의 경우에도 10년 전에 비해 자산 빈곤과 주거 결핍을 

함께 경험하는 비중이 높아지고 있음을 고려하여, 빈곤층을 위한 소득지원정책 외에 자산형성 지원을 위

한 정책적 노력의 확대도 필요할 것이다. 이를 위해 빈곤층의 주거 안정을 위한 공공주택 공급 확대 및 

임대주택 주거환경 개선, 주거구입비용 마련을 위한 각종 자산형성지원 정책의 확대 실시 등이 요구된다.

이러한 정책적 함의에도 불구, 본 연구는 향후 연구를 통해 보완되어야 할 몇 가지 한계를 가지고 있다. 

첫째, 앞서 언급했듯이 본 연구는 2012년과 코로나 19 팬데믹 직후인 2022년의 자료를 가지고 다차원 

빈곤의 변화 경향을 측정하였다. 팬데믹은 개별 결핍 지표들에게 각기 다른 영향을 줄 것으로 예측됨에 

따라 － 예를 들어 근로, 건강 등에 관한 지표는 다른 결핍 지표에 비해 코로나 19에 더 많은 영향을 받

을 수 있다 － 향후 팬데믹 종료 후 일상 회복에 따라 다차원 빈곤 경향이 어떻게 달라지는 지에 대한 추

가 분석이 필요하다.

둘째, 본 연구는 다차원 빈곤 측정을 위해 선행연구 등을 기반으로 가장 기초적인 10개의 지표를 선정

하였다. 그러나 최근의 많은 연구가 다차원 빈곤 측정을 위해 사회 활동 및 사회적 자본, 거주 환경, 고용

안정성, 정신건강 등 다양한 지표를 포함하여 분석하고 있음을 고려할 때 향후 연구에서는 한국 특성에 맞

는 추가 지표 선정 및 각 지표들이 어떻게 결합하고 상호작용하여 빈곤층의 삶에 영향을 주는지 분석하는 

것도 중요할 것이다.

마지막으로 본 연구는 분석의 단순화를 위해 빈곤선을 전체 척도의 1/3로 설정하여 분석하였으나, 향후 

연구에서는 다양한 대안 빈곤선 적용을 통해 분석을 확장하고, 결핍 지표 간의 결합방식을 좀 더 다양화

하여 결핍 지표들의 상호작용이 빈곤에 미치는 영향을 보다 다양한 측면에서 분석할 수 있을 것이다. 
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소득･자산과 공적 이전의 세대 간 차이: 

연령-기간-코호트 효과 분석, 2006-20211)

박형존(세종시사회서비스원), 김성아(한국보건사회연구원)

이 연구는 2006년~2021년 기간 동안 소득, 자산, 공적 이전의 세대 간 차이를 실증하였다. 한국복지패널 

2~17차 개인 데이터 자료를 이용하여 APCD분석을 수행하였다. 결과에 따르면 처분가능소득, 개인노동소

득, 순자산, 부동산자산, 소득 빈곤과 자산의 빈곤, 공적이전소득에 있어 연령 효과와 함께 코호트의 효과

가 공히 발견되었다. 60년대 초반 코호트의 경우, 소득 수준과 소득 빈곤 위험, 자산 수준과 자산 빈곤 위

험, 공적이전소득으로 측정한 복지 혜택의 수준 모두에서 다른 코호트에 비해 불리한 위치에 있는 것으로 

파악되었다. 현 시점에서 은퇴를 목전에 두고 있는 60년대생 코호트는 소득과 자산의 우위가 없음에도 불

구하고, 공적이전의 혜택에서는 소외되어 있었다. 결과에 의한다면 은퇴를 앞두고 있는 이들 코호트 집단

에게 보다 많은 정책적 고려가 필요할 것이며, 최근 복지 대상으로 주목받고 있는 청년 세대와 함께 은퇴

를 앞두고 있는 60년대생의 노후 사회보장에 대한 대비를 전반적으로 검토할 필요가 있다.

제1장 서론

이 연구는 2006년부터 2021년의 기간 동안 소득과 자산, 복지의 세대 간 차이를 실증하는 것으로 목적

으로 한다. 생애주기 관점의 사회복지 구현에서 상대적으로 덜 주목되어 왔던 세대 간 차이를 살펴보고, 

경제적 취약성이 증대하는 지점을 연령과 코호트를 구분하여 포착하고자 한다. 연령, 기간, 코호트의 효과

를 분리하기 위해 고안된 방법론을 이용하여 소득과 자산, 공적이전에 대한 각각의 영향력을 실증한다.

“삶을 의미있게 하는 것은 무엇인가”에 대해 국제 조사한 결과가 다수의 매체에서 회자된 적이 있었다. 

이른바 경제선진 17개국 중 한국만이 물질적 풍요(material well-being)를 1순위로 선택하였다.2) 대부분의 

나라에서 가족, 건강 등 비물질적 가치를 1순위로 선택한 것과는 대조되는 결과였다. 5순위까지 답하게 한 

조사 방식에도 불구하고 한국은 유독 한 가지만 꼽은 비율 또한 높았다. 이렇듯 우리 사회에서 경제력과 

물질적 풍요는 삶의 수단보다는 가치나 목표 그 자체가 되고 있으며, 이러한 물질적 풍요가 노력이 아니

라 특정 조건에 의해 쉽게 얻어진다는 것에 대해서는 단호한 도덕적 판단을 가한다. 단지 어느 특정 시절

에 태어났다거나 경제활동을 하였는지가 현재의 부를 축적하는 것을 결정하였다면 그를 어떻게 받아들일 

것인가. 한 사회 안에서 나타나는 물질 소유의 차이를 모종의 집단으로 구분하여 사고하는 것이 결코 짧

은 역사를 가진 것은 아니지만, 거의 모든 물질적 유‧불리의 원인을 세대로 환원하는 사고는 매우 빠르고 

1) 이 글은 2023년 한국보건사회연구원 출연금과제로 수행하고 있는「생애관점 소득-자산 결합 분포 및 소득-자산 기반 복지체계 

연구」의 일부를 바탕으로 작성한 것이다.

2) 경향신문. 2021.11.22. “‘무엇이 삶을 의미있게 하는가’... 한국 유일하게 ‘물질적 풍요’ 1위 꼽아”.
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광범위하게 동의를 얻어가는 것으로 보인다.

최근 세대 담론만큼 매체와 일상에서 자주 언급되면서 그때마다 주의를 환기시키는 주제도 없을 것이

다. 사회학 분야에서 정제가 되어 온 세대론적 관점은 사회복지 영역에서는 더욱 실천적인 의미로 다가온

다. 국가가 최소한의 기본적인 물질적 풍요를 담보하여야 할 때 어느 대상 집단에 더욱 주목하여 정책을 

기획‧집행해야 하는가를 결정함에 있어 연령과 세대 집단의 특정이 유효할 것이기 때문이다. 특히 소득이

나 자산과 같은 가구의 경제 여건은 생애주기 관점에서 파악할 필요성이 있는데, 사회보장은 인간의 생애

주기에 따른 위험과 욕구에 맞추어 지원을 해야 하기 때문이다.

경제학자인 모딜리아니의 생애주기 가설(life-cycle hypothesis)은 중장년기에 정점을 찍는 소득과 전 생

애 동안 소비 수준을 유지하는 한 사람의 경제적 삶의 궤적을 개념화하고 있다. 이에 따르면 소득은 개인

과 가구 단위 양질의 삶을 실현하는 주요한 물적 기반이고, 자산은 현재와 미래 삶의 안전성을 담보하는 

기제이다. 아동‧청소년기에는 성년으로서 독립하기까지 돌봄을 받으며 교육 등 자립을 준비하고, 주로 중

장년기 부모의 소득으로 교육비 등 자녀의 지출을 부담한다. 생애 경제활동을 개시하는 청년기에 소득을 

확보하기 시작하고 소득의 정점을 찍는 중장년기까지 점차 소득 수준이 증가하며, 경제활동으로부터 은퇴

한 후 노년기에 급감한다. 경제활동기에는 소비 수준을 초과하는 소득을 축적하여 자산을 형성한다. 청년

기부터 중장년기, 노년기까지 소득과 소비를 중심으로 자산을 형성하고 활용하는 생애주기 가설은 다수의 

실증분석을 통해 국내에서도 현실성이 입증된 바 있다(김성아 외, 2021).

사회정책 분야에 있어 생애주기 가설처럼 물질적 경제 수준의 궤적을 정형화하는 것은 유용할 수 있는

데, 생애주기에 맞추어 경제 수준을 예측하고 그에 대한 적절한 공적 지원을 도모할 수 있기 때문이다. 하

지만 사회정책 분야에서 연령에 따른 경제 수준의 추이와 소득보장 지원은 많이 고려되었지만, 세대에 대

한 고려는 많지 않았다. 그러나 인구에 회자되고 있는 세대담론의 영향은 사회정책 영역을 비껴나가지 않

을 것이다.

지난 2000년대 중반부터 지금에 이르기까지 물질적 풍요와 관련된 이들 소득, 자산, 복지의 변화는 적

지 않았다. 2008년 금융위기, 팬데믹 등 전세계적인 경제적 충격, 국내적으로는 2000년 중반과 2021년의 

부동산 가격 폭등은 소득과 자산의 격차를 심화하였다. 부동산 자산 가치 상승의 기회를 가지지 못하였던 

이들의 상대적 박탈감은 유독 더했다. 그리고 2000년대 중반 이후에도 복지제도의 외연 확대는 지속되었

고, 동 기간의 경제 충격에 대응하고자 제도의 도입과 개편 또한 다수 있었다.

이 연구에서는 현대 사회에서 물질적 풍요를 결정하는 시장에서의 소득, 축적된 자산, 국가에 의해 보

전 받는 공적이전소득에 대한 세대 간 차이를 규명함으로써 향후 사회보장의 기획과 정비에 있어서 어느 

대상을 주목해야 하는지, 실제로 세대나 연령에 주목하는 접근이 유효할 것인지를 탐색하려 한다. 시간 관

련 변인인 코호트의 효과를 연령, 기간과 분리할 수 있는 APC 분석을 이용하여 소득과 자산의 세대 간 

유‧불리, 그리고 지난 15년 간 금융위기와 팬데믹을 겪으면서 급속히 성장한 복지 혜택의 수혜가 어느 세

대에 더 집중되어 있고 어느 세대는 소외되어 있는지를 실증한다.3)

3) 세대라는 개념의 모호성과 다의성에 대한 방법론적 해결책으로 코호트 분석이 이루어지고 있지만, 이 연구가 본격적인 세대론을 

다룬다고 보기는 어렵다. 인구에 회자되고 있는 세대 갈등이 아닌, 소득, 자산, 복지의 취약집단을 특정함으로써 생애주기 관점

에서 사회정책의 대상을 탐색하는 것이 관심사이기 때문이다. 즉 이 연구의 ‘세대’는 ‘코호트’라는 방법론적 개념에 국한된다. 
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제2장 선행연구 검토

사람들의 이목을 끄는 관심도와는 별개로 세대라는 개념만큼 모호하고 다의성을 지닌 개념도 없을 것

이지만, 세대를 실증 분석의 틀 안에 포함하려는 방법론적 고민은 코호트 분석의 다양성과 발전을 이루게 

하였다. 세대 개념과 명목 단위인 코호트를 등치시킬 수는 없지만, 세대의 영향을 실증하는 많은 연구들은 

코호트로써 세대를 측정한다. 소득, 자산, 공적지원에 대한 세대 간 차이를 보려는 이 연구에서는 그간의 

사회학 분야에서 다루어 왔던 세대 간 불평등의 여러 논의를 참고할 수 있었다. 

그 중에서도 시간에 따른 변인인 연령과 기간, 코호트의 효과를 분리하는 APC(Age-Period-Cohort 

Analysis, 이하 APC) 분석기법을 이용한 연구들은 주어진 기간 동안의 연령대와 코호트로 구별되는 집단

별 취약성을 밝히려는 이 연구의 목적과 부합한다. APC는 생애주기에 따라 생애 과업과 필요에 당면하는 

사람의 삶 궤적에 부합하는 정책 개발을 강조하면서(Burton-Jeangros, 2015, p.9) 사회학에서 주로 쓰이고 

있다. 생애 단계별 필요를 실증적으로 확인하기 위해 시간의 흐름에 따라 연령 효과(Age Effects)와 기간 

효과(Period Effects), 그리고 코호트 효과(Cohort Effects)를 구별한다. 

연령 효과는 연령집단에 따른 변화를 추적한다. 생애주기에 따른 심리적인 변화나 사회적 경험의 누적, 

사회적 역할이나 지위 변화, 혹은 그 모든 요소의 총합에 의해 유발된다. 학생으로부터 첫 일자리에서의 

일을 시작하는 사회 초년생으로, 점차 일에 숙련되고 은퇴하여 노년기에 이르기까지 자녀였던 그는 새로

운 가족 관계를 형성하고 부모가 되기도 한다. 이 모든 역할은 생물학적 변화를 수반한다. 기간 효과는 특

정한 시점에 모든 연령집단이 공통적으로 경험하는 것이다. 역사적 사건이나 환경 변화, 경제 발전 등이 

해당된다. 2020년에 시작한 팬데믹은 전 지구를 뒤덮은 대표적인 기간 효과이다. 코호트 효과는 특정 연도

나 기간 범위 내에 출생 혹은 혼인, 질병 등 특별한 사건을 가진 집단 내에서 공유하는 경험이다. 출생 코

호트가 대표적이다. 소위 베이비부머나 산업화세대, X세대, MZ 세대 등 특정 연령집단은 고유한 경험을 

공유하며, 이를 코호트 효과로 추적한다(Yang & Land., 2013, pp.1-2). 이에 대해서는 연구 방법에서 보다 

자세히 다루도록 하고 이하에서는 세대 간 소득, 자산, 불평등의 차이를 규명하려 한 국내 연구들을 살펴

보도록 한다.

신광영(2009)은 외환위기 이후 1998년과 2007년 노동패널 자료를 분석한 결과, 10년 동안 전체 불평등이 

크게 증가하였지만 그것이 세대 간 불평등의 증가로 인한 것이 아니라 세대 내 불평등, 즉 세대 내 계급 

간 불평등의 증가로 인한 것으로 보고하였다. 세대 내 불평등이 커지는 이유로는 계급에 따른 소득 격차

가 연령의 증가와 함께 더욱 커지기 때문으로 분석하였다. 

세대 담론에 대한 분석과 함께, 다양한 실증 자료를 바탕으로 세대 간 불평등을 분석한 신진욱(2022)의 

연구에서도 세대 내 이질성, 즉 세대 안의 불평등보다 세대 간 불평등이 과장되었다고 주장한다. 특히 세

대 내 특정 집단의 특성이 마치 세대 전체를 대표하는 것처럼 논의되는 목적과 의도가 있는 담론 형성에 

대해 경계하였다. 

본격적으로 사회정책에 코호트를 감안한 연구인 김수정(2018)에서는 APCD(APC-Detrended) 방법을 활

용하여 1990년 이후의 소득과 소득 수준과 빈곤위험에 대한 코호트 간 격차를 분석하였다. 연령과 기간의 

효과를 통제하고도 1960년대 출생 코호트 가구주의 경제적 불리함이 실증되었다. 연구는 분석 결과를 통

해 이들 1960년대 코호트에게 부려되는 세대간 경쟁의 승자라는 프레임이 지나치다고 주장하였다. 

그러나 특정 세대의 사회경제적 편익이 있다는 주장 또한 경험적 분석에 근거하며 합리적이다. 정준호
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(2020)는 수도권과 비수도권 간 소득 불평동의 강도와 추세를 APC 모형으로 분석하였다. 1998년~2018년 

한국노동패널자료를 이용한 그의 연구에서는 소득 불평등 측면에서 5~60대 및 1960년 1970년대생 수도권 

거주자의 유리함을 보고하였다. 비수도권 청년 코호트의 소득 불평등 정도는 수도권과 비교하여 더 심한 

편이었다. 전반적으로 코호트 내 그리고 코호트 간 소득 불평등이 중첩되어 나타나고 있는 것으로 평가하

였다.

1990년~2010년 기간 동안 중산층(중위소득 50~150%) 진입 확률에 대한 코호트 간 차이를 분석한 윤자

영(2014)의 연구에서도 1970년 이후 출생 세대의 중산층 진입에 불리함을 관찰하였다. 가계동향조사 자료

를 이용한 APCD 분석에서 1955~1960년 출생 코호트가 중산층 진입 확률이 가장 높았고, 1970년대 코호

트부터 진입 확률이 감소하였다. 

이철승(2019a, 2019b)은 1990년대 초반 이후 소득에서, 1960년 초반 출생 코호트가 1970년대 코호트보다 

거의 3배 이상 빠르게 증가하면서, 2015∼2016년에는 코호트 중에서 가장 높은 수준의 소득을 기록하였다

고 분석하였고, 소득 불평등을 세대 내, 세대 간 효과로 분해한 결과는 신광영(2009)과는 다르게 2009년을 

기점으로 세대 내 불평등은 줄고 세대 간 불평등은 증가한다는 분석 결과를 보여 주고 있다(정준호 외, 

2021 재인용). 

그동안 사회정책 영역에서는 연령에 따른 경제력과 분배 구조에 주목해왔다고 볼 수 있다. 요소시장에

서 자신의 노동을 상품화하여 물질적 수준을 누릴 수 있는 정도를 가늠하는 가장 큰 기준은 생애주기, 연

령이기 때문이다. 연금 제도와 같은 공적 노후소득보장의 성숙 단계에 있는 한국사회에서 연령과 함께 코

호트의 관점에서 경제적 취약성을 탐색하는 것은 의미 있는 작업이다. 이 연구에서는 선행연구에서 다루

었던 소득과 자산에 더해 국가에 의한 복지 혜택의 대리지표로서 공적이전을 공히 분석에 포함한다는 차

이가 있다. 경제적 취약성과 함께 복지로부터 소외되어 있는 코호트, 연령 집단을 관찰하고자 한다. 

제3장 연구 방법

1. 분석 방법

APC는 연령, 기간, 그리고 코호트를 식별하기 위한 변수(예를 들어 출생연도) 중 2개 이상의 변수값과 

분석하고자 하는 측정치를 포함한 반복 횡단 자료(repeated cross-sectional data)나 패널자료를 이용해 분

석한다. 문제는 같이 시간 관련 변인인 연령과 기간, 코호트가 선형적으로 의존적(linear dependent)이라는 

것이다( ,〔그림 1〕의 A 참조). 이 경우 5년 내지 10년 정도 다연령 혹은 다년간의 

집단을 어긋나게 설정하는 방법을 사용한다(〔그림 1〕의 B 참조)(Yang & Land, 2013, p.18).
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〔그림 1〕 APC의 연령-기간-코호트 효과 분석 방법

A. APC의 완전 의존 관계 B. APC의 교차 활용 방안

자료: Yang & Land(2013) p.16의 그림 3.1과 p.18의 그림 3.2

연령, 기간, 코호트 간 선형관계 때문에 일반적인 회귀모형으로는 이들의 효과를 분리하기 어려운 식별

문제가 존재한다. 하지만 이들을 모두 회귀모형에 투입해야만 각각의 효과를 파악할 수 있다. 사회학과 인

구학, 관련 분야에서 연령 효과, 시간 효과, 코호트 효과를 분리 식별하는 APC 분석 모형은 지속적으로 

발전되어 왔으며, 경쟁적으로 존재한다. 식별문제를 해결하기 위해 서로 다른 방식의 제약을 가하는 추정 

방식이 있으며, 대표적으로 APC-IE, HAPC, APCD 등이 있다. 이 연구에서는 쇼벨과 해밀턴(Chauvel & 

Hamilton, 2013)이 제안한 APCD(APC-Detrended) 모형을 이용하였다. APCD는 선형추세(linear trends) 

변동(fluctuation)을 구분함으로써 식별문제에 대응한다. 아래 식에 제시한 모형에서처럼 와 

를 식에 포함하여 연령과 코호트의 선형추세를 추정하고, 선형추세에서 벗어나는(detrended) 

연령, 기간, 코호트의 효과, , , 를 식별한다.

 







 


 


 

   

min max

위 식에서 는 이 연구의 관심 변수인 소득, 자산 등을 나타내며, 는 연령, 는 기간, 는 코호

트의 벡터를 나타낸다. 는 상수이며, 는 모형에 포함한 인구사회적 속성과 여타 통제변수의 계수를 

의미한다. 모형의 식 아래는 APCD에서 선형추세로부터 연령, 기간, 코호트 효과를 식별하기 위해 가한 

제약으로써, 첫 번째는 연령, 기간, 코호트 벡터의 합은 0이라는 것, 두 번째는 연령, 기간, 코호트 세 벡터

의 기울기가 0이라는 것, 세 번째는 첫 번째 코호트와 마지막 코호트는 한번만 관찰되기 때문에 추정에서 

제외하는 것을 의미한다. 
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2. 자료 구성

한국복지패널 2~17차 자료를 사용하였다. 한국복지패널은 제주도와 농어가를 포함하고 있어 전국 대표

성을 지니고 있으며, 가구 및 개인 단위의 경제활동, 소득, 자산 등 분석에 필요한 정보를 상세히 조사하

고 있다. 또한 17년의 시계열을 지니고 있다. 

분석 단위는 개인이며, 모든 기술분석과 모형 분석은 제공된 개인 횡단면 가중치를 사용하였다. 한국복

지패널은 개인/가구, 종단면/횡단면 별 각 3개의 가중치를 제공하고 있는데, 본 장에서는 한국복지패널의 

연도별 모든 관측치를 사용하기 위해 원표본과 추가표본 모두에게 부여된 통합 가중치를 적용하였다.

APCD 분석은 자료 시점과 연령 간의 일정 간격이 있어야 한다. 5년 간격으로 시점과 연령 집단을 설

정한 결과, 분석에서는 2006년, 2011년, 2016년, 2021년의 4개 시점을 이용하였다. 분석 대상의 연령은 20

세부터 79세로 설정하고, 5세 단위로 나누어 12개 연령대로 구분하였다. 2006년부터 2021년의 해당 연령대

의 코호트는 1927년~1931년생부터 1997년~2001년생이며, 분석방법에서 언급한 바와 같이 APCD모형의 세 

번째 제약에 따라 첫 번째 코호트와 마지막 코호트는 제외되기 때문에 1932년~1936년생 코호트부터 1992

년~1996년생 코호트가 분석에 활용된다. 코호트와 시점별로 표본 수를 제시하면 아래와 같다. 다만, 첫 번

째 코호트와 마지막 코호트가 제외되고, 종속변수에 따라 모형별 결측치가 있기 때문에 아래의 모든 표본

이 사용되지는 않았다.

<표 1> 코호트-시 별 표본 수

시점

코호트
2006 2011 2016 2021 Total

1927~1931 287 287 

1932~1936 457 446 902 

1937~1941 602 583 401 1,586 

1942~1946 675 668 501 507 2,351 

1947~1951 812 817 639 645 2,913 

1952~1956 1,069 1,079 868 893 3,910 

1957~1961 1,431 1,465 1,197 1,254 5,347 

1962~1966 1,467 1,524 1,210 1,268 5,469 

1967~1971 1,499 1,543 1,288 1,364 5,694 

1972~1976 1,452 1,491 1,226 1,299 5,468 

1977~1981 1,366 1,425 1,156 1,216 5,164 

1982~1986 1,225 1,311 1,062 1,135 4,733 

1987~1991 1,179 947 1,019 3,144 

1992~1996 1,035 1,133 2,168 

1997~2001 1,011 1,011 

Total 12,341 13,529 11,530 12,744 50,145 
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3. 변수의 정의와 측정

분석에 사용한 소득은 처분가능소득과 개인 노동소득, 자산은 순자산과 부동산 자산을 이용하였다. 소

득과 자산은 2020년 기준 소비자물가지수(CPI)를 적용하였고, 가구원 수로 균등화하였다. 개인노동소득은 

균등화하지 않았다. 소득빈곤 여부는 당해 연도 처분가능소득의 중위 50%를 기준으로 하였다. 자산빈곤 

여부는 당해 연도 처분가능소득의 중위 50%인 상대빈곤선의 3개월분을 기준으로 하였다(Brandolini et al., 

2010; Rist, 2022). 

한국복지패널은 처분가능소득과 자산을 가구 단위로만 측정할 수 있다. 분석의 단위는 개인이기 때문에 

가구의 소득과 자산을 공유하는 서로 다른 연령대 혹은 코호트의 가구원이 분석에 공히 포함된다는 측정 

상의 한계가 존재한다. 아직 본격적인 경제활동을 하지 않고 독립하지 않은 20대 초중반 개인과 은퇴 후 

다른 가구원의 부양을 받는 70세 이상의 개인은 가구의 소득과 자산을 공유하기 때문에 그렇지 않은 개인

에 비해 높은 소득과 자산을 갖는 것으로 나타날 수 있다. 

통제변수로는 성별, 교육 수준, 가구주와의 관계(가구주, 배우자, 자녀, 기타 가구원), 가구 내 경제활동 

가구원 비율, 가구 내 근로무능력 가구원 비율, 지역규모(대도시, 중소도시, 농어촌)을 투입하였다. 

제4장 연구 결과

APCD는 상대적인 관점에서의 관심변수의 변화, 즉 선형추세에서의 상대적 변화를 보여 준다. 특정 연

령, 특정 시점, 특정 코호트가 다른 집단(시점)에 비해서 얼마나 더 유리하거나 불리했는지를 알 수 있다. 

전체 분석 대상 기간에서 어느 코호트가 가장 유리했는지, 생애주기 상 어느 연령대에서 소득, 자산, 복지 

혜택이 많았는지, 어느 시기가 소득, 자산, 복지에 영향을 주었는가 등을 알 수 있다(정준호 외, 2021).

[그림 2]는 부록의 <부표1>의 결과를 그래프로 표현한 것으로, x축은 코호트, 연령, 시점을, y축은 

APCD분석에서 추정한 계수를 나타낸다. 처분가능소득에 대한 코호트의 효과는 1931년~1941년생과 1982

년~1996년생 코호트에서는 음의 값을 보인다. 1942년생부터 1981년생까지는 처분가능소득의 유리함이 발

견되지만, 1962년~1966년생 코호트의 경우 소득의 유리함이 음의 값을 보인 코호트를 제외하고는 상대적

으로 불리한 것으로 나타난다. 이들 코호트에게 움푹 파인 형태는 여타 변인을 통제한 경우에 더욱 크게 

두드러진다. 

연령의 효과는 통제변수가 있는 모델과 그렇지 않은 모델과의 차이가 크게 나타났다. 통제하지 않은 경

우에는 40대부터 65세 은퇴 직전까지 소득의 유리함이 큰 것으로 나타났고, 계수의 크기 또한 코호트나 

시점에 비해 압도적이었지만, 통제변수를 고려한 모델에서는 우위를 갖는 연령대 자체가 30대 중반부터 

50세 이전까지로 이동한 모습을 볼 수 있었다. 

시점의 영향은 코호트나 연령대에 비해 상대적으로 크지는 않았지만, 2011년과 2016년의 정적 영향이 

발견되었고, 팬데믹이 진행 중이었던 2021년의 불리함과 2006년의 부적 영향이 발견되었다. 



36 2023년 한국복지패널 학술대회

〔그림 2〕 처분가능소득에 한 APCD 분석 결과

개인별로 측정된 개인노동소득을 종속변수로 한 분석 결과는 아래의 [그림 3]과 같다. 코호트의 효과는 

가구 단위로 측정된 처분가능소득과 개괄적인 형태는 유사하였다. 그리고 처분가능소득에서보다 코호트 

영향력의 상대적 크기는 보다 작은 편이다. 연령의 효과는 통제변인이 있는 모델과 그렇지 않은 모델 간

의 차이가 처분가능소득에 비해 상대적으로 적었다. 통제 모델의 설정 자체가 가구 단위 측정 변수를 감

안한 것이기 때문이기도 하다. 시점의 영향은 처분가능소득에 비해 더욱 적었다. 
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〔그림 3〕 개인노동소득에 한 APCD분석 결과

평균적인 처분가능소득 수준 외 처분가능소득 기준 빈곤 확률에 대한 APCD 분석 결과는 [그림 4]에  

제시하였다. 우선 코호트의 효과는 처분가능소득 분석 결과를 거꾸로 뒤집어 놓은 형태라고 볼 수 있지만, 

코호트별 빈곤 위험은 조금씩 다르게 나타난다. 통제모델을 기준으로 빈곤 위험이 가장 낮은 코호트는 

1972년~1981년생, 1947년~1956년생 코호트였다. 고령인 1942년 이전 코호트와 가장 젊은 층인 1982년 이

후 코호트의 빈곤 위험이 높은 가운데 1962년~1966년생 코호트의 빈곤 위험이 높게 나타났다. 이들 60년

대 초반 코호트는 처분가능소득에서도 상대적으로 유리함을 보이지 못했던 코호트였으며, 비통제 모델에

서는 빈곤위험이 음의 값을 보였으나, 통제모델에서는 양의 값으로 전환된 유일한 코호트이다.

연령의 효과는 통제모델에서 50대 그리고 65세 이전까지 연령 집단의 열악함이 관찰되었고, 50대 이상

에서는 통제모델과 비통제모델의 결과가 정반대의 형상을 보이고 있었다. 65세 이상 연령대의 빈곤 위험

은 다른 연령대에 높았으나, 통제 모델에서는 오히려 낮은 것으로 나타났다. 앞선 코호트 효과와 종합하

면, 현세대 노인의 높은 빈곤율은 연령의 효과보다 코호트의 효과가 작용하고 있다고 볼 수도 있다. 

시점의 효과는 처분가능소득의 그것에 비해 영향력의 크기도 보다 크고 극명하게 나타났는데, 2011년과 

2016년에 비해 팬데믹 중이 2021년의 빈곤 위험이 보다 높았던 것으로 나타났다. 
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〔그림 4〕 소득빈곤 여부에 한 APCD분석 결과

순자산의 세대 간 차이를 살펴보면, 1940년대와 1950년대 초반 코호트의 우위가 두드러지는 반면, 1957

년~1966년생 코호트의 불리함이 관찰되었다. 한국사회의 특성상 1937년 이전 코호트의 경우 자녀 세대에

게 자산을 이전하는 경우가 많고, 1987년 이후 코호트의 자산 축적 수준이 적은 것은 자연스러운 현상으

로 볼 수도 있지만, 1957년~1966년생 코호트의 순자산 축적의 불리함은 다소 의외의 결과라 할 수 있다. 

또한 2000년대 중반 이후 세 차례의 부동산 가격 폭등에서 자산 증식의 기회를 특정 세대가 독식하였고, 

청년 세대는 자산 축적의 기회마저 사라졌다는 것이 매체와 일상에서 회자되고 있는 바와는 반대의 결과

이다. 현 시점에서 우리 사회의 경제를 주도하는 것으로 여겨지고 있던 이들 세대의 자산 축적의 불리함

은 최근 회자되는 물질적 풍요의 세대 간 차이가 과장된 서사임을 알 수 있게 한다. 

연령의 효과에서는 소득과 마찬가지로 통제모델과 비통제모델 간의 양상이 거의 반대로 나타나고 있는

데, 통제모델에 의하면 분석 기간 동안 30대와 40대가 순자산 축적에 유리하였고, 50대와 65세 이전의 연

령대늬 자산 축적은 상대적으로 불리하였던 것을 알 수 있었다. 그리고 소득과는 달리 코호트의 영향력이 

연령대의 영향력에 비해 더 크게 나타난 것을 알 수 있다. 

순자산에 대한 시점 효과 분석 결과는 소득과는 달리 2006년과 2021년에 부동산 폭등이 있었던 것을 

그대로 반영하고 있었다. 
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〔그림 5〕 순자산에 한 APCD분석 결과

부동산 자산의 APCD 분석 결과, 부동산 자산에서는 순자산만큼의 격차는 아니었지만 57년~66년생 코

호트의 불리함은 여전하였다. 또한 67년~76년생 코호트의 자산 축적의 유리함이 순자산만큼 크지 않은 것

으로 나타났다. 1937년~1956년생 코호트의 순자산은 부동산 자산 축적의 유리함이 작용하고 있었던 반면, 

1967년~1976년생 코호트의 순자산 축적은 부동산 자산보다 다른 자산으로 인한 것임을 유추할 수 있다. 

또한 1982년~1986년생 코호트의 자산에 대한 효과는 순자산과 부동산 자산에서 거의 유사한 것으로 나타

나, 1927년~1956년생 코호트와 동질적인 특성을 보였다.

연령의 효과는 50대부터 64세까지의 부동산자산 축적의 효과가 양의 값을 나타내었으나, 그래프의 형태

는 유사하였다. 기간 효과를 보면, 순자산과 마찬가지로 부동산 폭등이 있었던 2006년과 2021년 시점에서 

기간의 정적 효과가 관찰된다.

자산빈곤은 순자산의 그것과 거의 정확하게 반대되는 코호트 간 양상을 보이고 있었다([그림 7] 참조). 

즉, 1957년~1966년생 코호트는 자산빈곤의 위험이 높았다. 결과에 따르면 2006년~2021년 분석 기간 동안 

이들 코호트는 평균적인 순자산 축적에서도 불리하였고, 자산빈곤율도 높은 것이다.

연령의 효과를 살펴보면, 비통제모델에서는 자산빈곤에 대한 부적 영향력을 가지는 것으로 나타났지만, 

통제모델에서는 50세부터 64세까지의 연령대의 자산빈곤 위험이 높은 것으로 나타났다. 시점의 연향력의 

크기는 미미하였다.
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〔그림 6〕 부동산자산에 한 APCD분석 결과

〔그림 7〕 자산빈곤에 한 APCD분석 결과
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복지 수준은 공적이전소득이라는 대리 지표로 파악하였다. 우선 공적연금을 포함한 공적이전소득에 대

한 APCD 분석 결과는 [그림 8]과 같다. 평균적인 공적이전소득에 대한 코호트의 영향력은 1931년~1936년 

코호트와 1962년~1976년생 코호트에서 음의 계수를 보였다. 특히 1960년대 초반 코호트는 앞서 처분가능

소득과 소득빈곤, 순자산과 자산빈곤에서도 불리한 코호트 집단이었음에도 분석 기간 동안의 복지 수준을 

다른 코호트에 비해 누리지 못하는 것으로 나타났다. 다만, 이들 코호트는 집단의 개인노동소득은 살펴본 

바와 같이 다른 코호트에 비해 우위를 보였기 때문에, 65세 은퇴 이후를 분석 대상에 포함하여 코호트 효

과를 본다면 다른 결과를 보일 수도 있을 것이다. 그렇다하더라도 2000년대 중반부터 2021년까지의 60년

대 초반 코호트가 겪은 소득, 자산, 공적이전의 불리함에 주목할 필요가 있을 것이다.

연령대의 효과를 분석한 결과, 40대와 50대 중장년의 복지 혜택의 상대적 불리함이 관찰되었다. 다만, 

통제모델에서는 50대 중반과 64세까지의 연령대의 정적 영향을 갖는 것으로 나타난다. 특이한 점은 공적

연금을 포함한 공적이전소득이기 때문에 65세 이상 연령대의 상대적 우위가 있을 것으로 예상하였으나, 

통제모델에서는 65세 이상 연령대의 상대적 우위가 사라지는 것으로 나타났다는 것이다. 오히려 30대의 

공적이전의 상대적 우위가 통제모델, 비통제모델에 상관없이 일관되었다. 

〔그림 8〕 공 이 소득에 한 APCD분석 결과
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[그림 9]는 연금을 제외한 공적이전소득에 대한 APCD분석 결과이다. 연금을 제외하였을 때에도 1960년

대 초반 코호트는 여전히 불리하였으나, 계수의 크기가 소폭 작아진 것을 알 수 있었다. 그럼에도 1962

년~1976년생 코호트의 상대적인 불리함은 여전하였다. 전반적인 경향을 보았을 때, 코호트의 효과는 연금

을 포함하는 것은 큰 영향을 주지 않았다. 이른바 노년 세대와 청년 세대의 유리함이 관찰되고, 소득과 자

산에서 이렇다 할 우위를 보이지 않았거나 오히려 불리하였던 코호트 집단은 공적이전으로 측정한 복지 

혜택에서도 상대적으로 소외되어 있는 현상을 발견할 수 있었다.

연령의 효과는 연금을 제외한 경우 통제모델에서 차이를 보였다. 50세부터 64세까지의 상대적 유리함이 

확연하게 드러났다. 30대의 유리함은 연금을 제외하였을 때에도 여전하였고, 통제모델에서 65세 이상 연령

대의 부적 영향력 또한 동일하였다. 마지막으로 기간의 효과는 미미하였지만 2011년과 2016년의 시점이 

정적 영향력을, 2006년과 2021년 시점은 부적 영향을 보이고 있었다.

〔그림 9〕 공 이 소득(연  제외)에 한 APCD분석 결과
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제5장 결론

이 연구는 2006년부터 2021년까지의 기간 동안 우리 사회의 물질적 풍요의 코호트 간 차이가 존재하는

지를 실증하고자 수행되었다. 소득과 자산, 공적이전에 대한 연령별 효과와 시점 효과를 분리하여 코호트 

간 차이가 존재하는지를 살펴보려 하였다. 그동안 연령에 따른 추이와 격차는 다수의 연구에서 다루어져 

왔지만, 사회복지 영역에서 상대적으로 덜 고려되었던 코호트에 따른 소득, 자산, 복지 수준의 차이를 

APCD 분석을 통해 발견하였다.

결과에 따르면 처분가능소득, 개인노동소득, 순자산, 부동산자산, 그리고 소득 빈곤과 자산의 빈곤, 공적

이전에 있어 연령 효과와 함께 코호트의 효과도 공히 발견되었고, 관심변수에 따라 상대적인 영향력의 크

기도 코호트의 그것이 더욱 크게 나타나기도 하였다. 60년대 초반 코호트의 경우, 소득 수준과 소득 빈곤 

위험, 자산 수준과 자산 빈곤 위험, 공적이전소득으로 측정한 복지 혜택의 수준에서 모두 다른 코호트에 

비해 불리한 위치에 있는 것으로 파악되었다. 이는 가계동향조사 자료를 이용하여 1990년대 이후의 소득

과 빈곤위험을 분석한 선행연구와 해당 코호트에 대해서는 같은 결과를 보였다(김수정, 2018). 1960년대 

코호트에게 지워지는 세대 간 경쟁의 승자 프레임, 혹은 이후 세대는 갖지 못한 자산 축적의 기회를 가진 

세대라는 담론이 지나친 것일 수 있다는 의구심을 갖게 한다. 다만, 본 연구의 결과에서 이들 코호트의 개

인노동소득은 다른 코호트에 비해 우위에 있었고, 선행연구에서 밝힌 바와 같이 상위 일자리의 기회와 임

금 수준 또한 유리한 것으로 나타났기 때문에, 이들이 노년에 이르게 되는 시점까지 분석 기간에 포함하

게 된다면 공적연금을 포함한 공적 이전의 혜택이 더욱 커질 수 있을 것으로 예상한다. 

사회복지 영역에서 상대적으로 주목하지 않았던, 현시점에서 은퇴를 목전에 두고 있는 60년대생 코호트

에게 소득과 자산의 우위가 없음에도 불구하고 공적 이전의 혜택에서는 소외되어 있다는 이 연구의 결과

에 의한다면 은퇴를 앞두고 있는 이들 코호트에게 보다 많은 정책적 관심이 필요함을 환기해준다. 청년 

세대, 현재의 노인 세대와 함께 은퇴를 앞두고 있는 60년대생의 노년에 대한 대비를 전반적으로 검토할 

필요가 있다. 또한 분석 기간 동안 있었던 두 차례의 부동산 가격 폭등에도 불구하고 이들 코호트의 자산 

형성의 기회는 여의치 않았던 것으로 보인다. 결국 은퇴 전까지의 꾸준한 경제활동과 연금 기여가 이들 

코호트의 노년의 경제력을 결정할 것으로 보이는바, 연금 가입과 소득대체율에 대한 추가적인 분석과 검

토가 필요할 것으로 보인다.

이 연구는 선형 추세로부터 독립적인 소득 및 자산, 복지에 대한 연령과 코호트의 효과를 추정하였지만, 
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통상적인 APC 분석에 필요한 장기간의 시계열이 확보되었다고 보기는 어렵다. 또한 가구 단위의 소득과 

자산, 그리고 공적 이전을 균등화하여 개인에게 부여하였다는 점에서 측정의 한계가 존재한다. 기본적으로 

가구 단위의 경제 여건을 균등화하는 것은 관찰하기 어려운 가구 내 역동을 온전히 다루기 어렵다. 가구

원 중 소득이 없거나, 자신 명의의 자산이 없음에도 자료상에서는 소득과 자산이 있는 것으로 간주되고, 

그 반대의 경우도 작용한다. 또한 이 연구의 측정에서 가구 내 부모 세대와 자녀 세대는 동일한 소득과 

자산을 공유할 것이기 때문에 세대 이전의 영향이 강하게 반영된 연구 결과일 수 있다. 

하지만 향후에도 한국의 사회조사 자료에서 소득과 자산, 복지와 관련된 측정이 개인화되어 장기간의 

시계열이 축적될 여지는 매우 적을 것이다. 때문에 국세 과세 자료, 사회보장 수급 및 급여액 등 행정 당

국이 보유하고 있는 자료로부터 장기간의 과거 시계열 정보를 수집하여 연령과 시점을 분리한 코호트의 

영향을 분석하는 것이 필요하다. 



박형존･김성아/소득･자산과 공적 이전의 세대 간 차이: 연령-기간-코호트 효과 분석, 2006-2021  45

참고문헌

김성아‧이태진‧최준영. 2021.「주택연금의 노후 빈곤 완화 효과」. 한국보건사회연구원.

김수정. 2018. “1990 년대 이후 코호트 간 소득 격차와 빈곤위험 분석”.「비판사회정책」, 59: 69-102.

신광영. 2009. “세대, 계급과 불평등”.「경제와 사회」, 81: 35-60.

신진욱. 2022. 「그런 세대는 없다」. 개마고원.

윤자영. 2014. “중산층 이탈과 진입”. 윤자영 외(편). �중산층 형성과 생산에 관한 연구�. 한국노동연구원.

이철승. 2019a. 세대, 계급, 위계: 386 세대의 집권과 불평등의 확대.「한국사회학」, 53(1): 1-48.

이철승. 2019b.「불평등의 세대」. 문학과 지성사.

정준호. 2020. “연령, 시간, 코호트효과를 고려한 소득 불평등: 수도권과 비수도권 간 비교”.「한국경제지리

학회지」, 23(2): 166-181.

정준호‧전병유‧장지연. 2021. “임금과 일자리 기회의 코호트 간 차이에 관한 연구”.「동향과 전망」, 112.

Chauvel, L., & Hamilton, P. 2013. “Specificity and consistency of cohort effects: the APCD model 

applied to generational inequalities, France-United States, 1985-2010”. Revue Française de 

Sociologie, 54(4): 665-705.

Brandolini, A., Magri, S., & Smeeding, T. M. 2010. Asset‐based measurement of poverty. Journal of 

Policy Analysis and Management, 29(2): 267-284.

Burton-Jeangros C., Cullati S., Sacker A., Blane D. 2015. A Life Course Perspective on Health Trajectories 

and Transitions [E-book]. Springer.

Rist, C. 2022. Wealth and health exploring asset poverty as a key measure of financial security. North 

Carolina medical journal, 83(1): 11-16.

Yang, Y., & Land, K. C. 2013. Age-period-cohort analysis: New models, methods, and empirical applications. 

Taylor & Francis.

경향신문. 2021.11.22. “‘무엇이 삶을 의미있게 하는가’...한국 유일하게 ‘물질적 풍요’ 1위 꼽아”.



46 2023년 한국복지패널 학술대회

부록

〈부표 1〉소득에 한 APCD 분석 결과

구분
처분가능소득 개인노동소득 소득빈곤 여부

Coef. S.E. Coef. S.E. Coef. S.E. Coef. S.E. Coef. S.E. Coef. S.E.

코호트

c1931-36 -0.087*** (0.026) -0.126*** (0.024) -0.070 (0.080) -0.029 (0.067) 0.074 (0.078) 0.185* (0.089)

c1937-41 -0.052* (0.022) -0.046* (0.019) -0.337*** (0.073) -0.168** (0.059) 0.170** (0.062) 0.170* (0.069)

c1942-46 -0.017 (0.020) 0.010 (0.017) -0.264** (0.083) -0.206** (0.063) 0.097 (0.054) 0.001 (0.059)

c1947-51 -0.008 (0.023) 0.052** (0.020) -0.361*** (0.100) -0.210** (0.068) 0.082 (0.063) -0.098 (0.067)

c1952-56 0.083*** (0.025) 0.096*** (0.022) 0.189 (0.108) -0.034 (0.078) -0.092 (0.072) -0.182* (0.079)

c1957-61 0.054* (0.023) 0.053** (0.020) 0.422*** (0.099) 0.112 (0.076) -0.075 (0.082) -0.044 (0.087)

c1962-66 0.045 (0.024) 0.011 (0.022) 0.514*** (0.095) 0.347*** (0.075) -0.079 (0.094) 0.064 (0.106)

c1967-71 0.079*** (0.018) 0.058*** (0.017) 0.549*** (0.086) 0.513*** (0.070) -0.119 (0.104) -0.016 (0.104)

c1972-76 0.048** (0.017) 0.042** (0.016) 0.097 (0.088) 0.262*** (0.068) -0.352** (0.109) -0.332** (0.107)

c1977-81 0.022 (0.018) -0.014 (0.017) -0.072 (0.088) -0.028 (0.068) -0.323** (0.125) -0.239* (0.122)

c1982-86 -0.020 (0.020) -0.056** (0.019) 0.134 (0.082) 0.126 (0.069) 0.020 (0.121) 0.075 (0.116)

c1987-91 -0.061** (0.020) -0.068*** (0.020) -0.298** (0.095) -0.234** (0.081) 0.206 (0.129) 0.151 (0.128)

c1992-96 -0.085*** (0.023) -0.013 (0.022) -0.502*** (0.108) -0.451*** (0.095) 0.391** (0.142) 0.267 (0.145)

연령

20-24 -0.132*** (0.017) -0.025 (0.017) -2.226*** (0.087) -1.760*** (0.083) 0.532*** (0.111) 0.013 (0.117)

25-29 -0.030* (0.014) -0.048*** (0.014) -0.210** (0.069) -0.535*** (0.061) 0.168 (0.102) 0.153 (0.107)

30-34 -0.031* (0.014) -0.017 (0.013) 0.259*** (0.059) 0.103* (0.051) 0.116 (0.099) 0.132 (0.102)

35-39 -0.018 (0.014) 0.057*** (0.014) 0.406*** (0.060) 0.547*** (0.054) -0.276** (0.098) -0.412*** (0.105)

40-44 -0.005 (0.016) 0.056*** (0.016) 0.941*** (0.057) 1.101*** (0.052) -0.202* (0.083) -0.314*** (0.090)

45-49 0.110*** (0.014) 0.067*** (0.013) 1.180*** (0.059) 1.217*** (0.053) -0.271*** (0.076) -0.059 (0.081)

50-54 0.145*** (0.017) -0.009 (0.018) 1.002*** (0.061) 0.796*** (0.060) -0.369*** (0.066) 0.181* (0.079)

55-59 0.170*** (0.017) -0.039* (0.018) 0.730*** (0.063) 0.409*** (0.064) -0.317*** (0.056) 0.393*** (0.073)

50-64 0.096*** (0.015) -0.078*** (0.017) 0.267*** (0.059) 0.099 (0.058) -0.179*** (0.046) 0.391*** (0.064)

65-69 -0.008 (0.013) 0.044*** (0.012) -0.281*** (0.053) -0.420*** (0.050) 0.023 (0.037) -0.230*** (0.049)

70-74 -0.133*** (0.015) -0.003 (0.015) -0.830*** (0.051) -0.683*** (0.050) 0.285*** (0.043) -0.210*** (0.055)

75-79 -0.165*** (0.017) -0.007 (0.017) -1.238*** (0.060) -0.875*** (0.054) 0.491*** (0.062) -0.039 (0.073)

기간

2006 -0.014** (0.005) -0.014** (0.005) -0.029 (0.017) -0.022 (0.013) 0.110*** (0.023) 0.152*** (0.027)

2011 0.014 (0.007) 0.012 (0.007) 0.050* (0.024) 0.011 (0.019) -0.111** (0.035) -0.144*** (0.041)

2016 0.014 (0.010) 0.017 (0.009) -0.011 (0.026) 0.043* (0.020) -0.107** (0.037) -0.169*** (0.043)

2021 -0.014* (0.006) -0.015** (0.006) -0.009 (0.018) -0.032* (0.014) 0.109*** (0.024) 0.161*** (0.028)

rescacoh 1.639*** (0.061) 0.921*** (0.065) 3.963*** (0.180) 1.685*** (0.155) -1.994*** (0.281) -0.267 (0.311)

rescaage 0.418*** (0.030) 0.480*** (0.028) 0.217* (0.090) -0.764*** (0.075) 0.519*** (0.137) 0.348* (0.153)

여성 -0.100*** (0.013) -0.569*** (0.057) 0.456*** (0.065)

중졸 0.147*** (0.018) 0.163* (0.077) -0.609*** (0.076)

고졸 0.342*** (0.020) 0.397*** (0.074) -1.162*** (0.082)

대학이상 0.599*** (0.025) 0.667*** (0.081) -1.857*** (0.103)

가구주 -0.231*** (0.048) 1.763*** (0.106) 1.141*** (0.184)

배우자 -0.003 (0.046) -0.847*** (0.113) 0.229 (0.180)

자녀 -0.189*** (0.049) -0.197 (0.120) 1.739*** (0.250)

경활가구원 비율 0.568*** (0.027) 4.726*** (0.062) -2.403*** (0.107)

피부양가구원 비율 -0.367*** (0.032) 0.538*** (0.094) 1.382*** (0.132)

중소도시 0.031 (0.016) 0.038 (0.038) 0.034 (0.070)

농어촌 -0.064** (0.022) -0.198** (0.064) 0.460*** (0.085)

cons. 7.770*** (0.008) 7.460*** (0.052) 4.748*** (0.024) 1.501*** (0.131) -2.073*** (0.036) -1.848*** (0.219)

N 48,683 48,683 48,806 48,683 48,683 48,683

ll -51816 -47731 -128167 -117540 -14490 -12033

chi2 2567 6725 6683 31993 2249 3266

주 1) * p < 0.05, ** p < 0.01 , *** p < 0.001

   2) 괄호 안은 군집표준오차

   3) 교육 수준 준거집단은 초졸 이하, 가구주와의 관계 준거 집단은 기타 가구원, 지역 규모 준거집단은 대도시이다. 
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〈부표 2〉자산에 한 APCD 분석 결과

구분
순자산 부동산자산 자산빈곤 여부

Coef. S.E. Coef. S.E. Coef. S.E. Coef. S.E. Coef. S.E. Coef. S.E.

코호트

c1931-36 -0.261*** (0.078) -0.395*** (0.074) -0.430*** (0.099) -0.535*** (0.095) 0.101 (0.089) 0.295** (0.093)

c1937-41 -0.015 (0.067) -0.052 (0.063) 0.008 (0.075) -0.018 (0.069) -0.043 (0.080) 0.018 (0.082)

c1942-46 0.179** (0.060) 0.225*** (0.055) 0.191** (0.067) 0.237*** (0.062) -0.164* (0.075) -0.212** (0.076)

c1947-51 0.102 (0.071) 0.231*** (0.066) 0.204** (0.071) 0.313*** (0.066) 0.056 (0.088) -0.063 (0.088)

c1952-56 0.157* (0.077) 0.239*** (0.072) 0.229** (0.072) 0.302*** (0.067) -0.008 (0.096) -0.122 (0.099)

c1957-61 -0.272** (0.084) -0.170* (0.082) -0.130 (0.073) -0.039 (0.069) 0.296** (0.095) 0.178 (0.103)

c1962-66 -0.144 (0.076) -0.166* (0.075) -0.119 (0.071) -0.157* (0.070) 0.244** (0.093) 0.233* (0.098)

c1967-71 0.110 (0.063) 0.088 (0.061) 0.032 (0.063) -0.005 (0.062) -0.182* (0.093) -0.214* (0.094)

c1972-76 0.171** (0.064) 0.153* (0.061) 0.076 (0.067) 0.053 (0.064) -0.210* (0.102) -0.239* (0.102)

c1977-81 0.164** (0.062) 0.071 (0.059) 0.031 (0.072) -0.049 (0.068) -0.249* (0.101) -0.178 (0.102)

c1982-86 0.291*** (0.065) 0.139* (0.062) 0.318*** (0.067) 0.175** (0.065) -0.413*** (0.106) -0.276* (0.108)

c1987-91 -0.203* (0.085) -0.289*** (0.081) -0.087 (0.091) -0.164 (0.087) 0.265** (0.103) 0.393*** (0.106)

c1992-96 -0.278** (0.085) -0.074 (0.082) -0.325*** (0.093) -0.113 (0.087) 0.309** (0.102) 0.187 (0.104)

연령

20-24 -0.069 (0.062) -0.049 (0.062) -0.041 (0.058) -0.087 (0.057) 0.345*** (0.089) 0.227* (0.097)

25-29 -0.013 (0.046) -0.085 (0.045) -0.231*** (0.052) -0.319*** (0.051) 0.031 (0.078) 0.063 (0.080)

30-34 -0.056 (0.046) 0.030 (0.045) -0.270*** (0.051) -0.164*** (0.049) -0.111 (0.082) -0.204* (0.086)

35-39 -0.104* (0.042) 0.091* (0.043) -0.080 (0.045) 0.136** (0.046) -0.045 (0.077) -0.203* (0.081)

40-44 -0.036 (0.045) 0.108* (0.047) 0.178*** (0.049) 0.336*** (0.051) -0.041 (0.074) -0.150 (0.080)

45-49 0.091* (0.044) 0.063 (0.044) 0.248*** (0.048) 0.242*** (0.048) -0.195** (0.072) -0.118 (0.075)

50-54 0.070 (0.049) -0.125* (0.055) 0.211*** (0.045) 0.048 (0.052) 0.011 (0.070) 0.295*** (0.080)

55-59 0.174*** (0.044) -0.123* (0.055) 0.256*** (0.045) -0.006 (0.055) -0.135* (0.062) 0.232** (0.077)

50-64 0.253*** (0.038) -0.013 (0.051) 0.278*** (0.038) 0.037 (0.048) -0.209*** (0.057) 0.090 (0.073)

65-69 0.106** (0.033) 0.163*** (0.038) 0.141*** (0.037) 0.189*** (0.039) -0.123* (0.053) -0.205*** (0.059)

70-74 -0.070* (0.035) 0.091* (0.040) -0.100* (0.041) 0.031 (0.045) 0.061 (0.052) -0.167** (0.060)

75-79 -0.343*** (0.045) -0.150** (0.048) -0.591*** (0.056) -0.442*** (0.058) 0.410*** (0.065) 0.140 (0.072)

기간

2006 0.027 (0.017) 0.037* (0.017) 0.029 (0.016) 0.041* (0.016) -0.024 (0.025) -0.027 (0.026)

2011 -0.020 (0.025) -0.029 (0.025) -0.015 (0.023) -0.024 (0.022) 0.017 (0.037) 0.020 (0.038)

2016 -0.041 (0.025) -0.052* (0.025) -0.058* (0.024) -0.073** (0.024) 0.038 (0.042) 0.040 (0.043)

2021 0.034 (0.017) 0.044** (0.017) 0.044* (0.017) 0.057*** (0.017) -0.031 (0.028) -0.033 (0.028)

rescacoh 3.820*** (0.180) 1.875*** (0.194) 2.807*** (0.186) 0.901*** (0.196) -1.925*** (0.275) -0.192 (0.295)

rescaage 2.014*** (0.089) 2.332*** (0.094) 1.353*** (0.088) 1.769*** (0.094) -0.818*** (0.135) -1.140*** (0.148)

여성 -0.489*** (0.056) -0.546*** (0.052) 0.538*** (0.066)

중졸 0.379*** (0.081) 0.465*** (0.078) -0.266** (0.088)

고졸 0.796*** (0.081) 0.949*** (0.075) -0.597*** (0.095)

대학이상 1.744*** (0.096) 1.754*** (0.086) -1.498*** (0.132)

가구주 -0.412*** (0.108) -0.513*** (0.125) 0.635*** (0.129)

배우자 0.627*** (0.111) 0.640*** (0.128) -0.501*** (0.137)

자녀 0.664*** (0.126) 0.843*** (0.144) -0.222 (0.166)

경활가구원 비율 0.652*** (0.087) 0.464*** (0.075) -1.130*** (0.118)

피부양가구원 비율 -0.563*** (0.112) -0.529*** (0.104) 0.567*** (0.141)

중소도시 0.100 (0.058) -0.059 (0.055) -0.194* (0.077)

농어촌 -0.042 (0.089) -0.416*** (0.090) -0.134 (0.111)

cons. 8.786*** (0.030) 7.784*** (0.148) 8.624*** (0.029) 7.792*** (0.152) -2.279*** (0.035) -1.598*** (0.185)

N 48,220 48,220 48,572 48,572 48,683 48,683

ll -110548 -108539 -111113 -108960 -14480 -13493

chi2 731.8 1979 527.0 1970 204.6 816.8

주 1) * p < 0.05, ** p < 0.01 , *** p < 0.001

   2) 괄호 안은 군집표준오차

   3) 교육 수준 준거집단은 초졸 이하, 가구주와의 관계 준거 집단은 기타 가구원, 지역 규모 준거집단은 대도시이다. 
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〈부표 3〉공 이 에 한 APCD 분석 결과

구분
공적이전소득 공적이전소득(연금 제외)

Coef. S.E. Coef. S.E. Coef. S.E. Coef. S.E.

코호트

c1931-36 -0.520*** (0.074) -0.467*** (0.075) -0.197** (0.076) -0.112 (0.074)

c1937-41 -0.098 (0.065) -0.098 (0.066) 0.012 (0.071) 0.019 (0.068)

c1942-46 0.461*** (0.051) 0.437*** (0.056) 0.201** (0.064) 0.158** (0.056)

c1947-51 0.836*** (0.058) 0.678*** (0.054) 0.455*** (0.070) 0.244*** (0.064)

c1952-56 0.332*** (0.068) 0.346*** (0.064) 0.105 (0.075) 0.080 (0.066)

c1957-61 -0.223** (0.077) -0.109 (0.070) -0.139 (0.072) -0.051 (0.062)

c1962-66 -0.497*** (0.076) -0.427*** (0.067) -0.272*** (0.071) -0.156* (0.061)

c1967-71 -0.532*** (0.073) -0.575*** (0.065) -0.370*** (0.069) -0.373*** (0.063)

c1972-76 -0.492*** (0.076) -0.561*** (0.067) -0.374*** (0.069) -0.441*** (0.062)

c1977-81 0.360*** (0.071) 0.403*** (0.060) 0.344*** (0.064) 0.388*** (0.057)

c1982-86 0.364*** (0.078) 0.380*** (0.068) 0.152* (0.069) 0.245*** (0.059)

c1987-91 -0.110 (0.084) -0.081 (0.077) -0.096 (0.081) -0.000 (0.073)

c1992-96 0.119 (0.094) 0.075 (0.086) 0.179* (0.089) 0.000 (0.081)

연령

20-24 0.352*** (0.066) -0.370*** (0.062) 0.242*** (0.063) -0.210*** (0.058)

25-29 0.024 (0.058) -0.089 (0.054) -0.256*** (0.054) -0.270*** (0.051)

30-34 0.686*** (0.058) 0.606*** (0.054) 0.459*** (0.057) 0.234*** (0.051)

35-39 0.524*** (0.055) 0.221*** (0.052) 0.694*** (0.054) 0.168** (0.051)

40-44 -0.264*** (0.055) -0.508*** (0.051) 0.082 (0.054) -0.318*** (0.051)

45-49 -0.864*** (0.053) -0.479*** (0.051) -0.324*** (0.052) 0.000 (0.051)

50-54 -1.205*** (0.055) -0.179** (0.059) -0.602*** (0.053) 0.440*** (0.057)

55-59 -1.012*** (0.058) 0.274*** (0.057) -0.852*** (0.054) 0.504*** (0.056)

50-64 0.293*** (0.049) 1.408*** (0.053) -0.882*** (0.049) 0.338*** (0.051)

65-69 0.696*** (0.032) 0.119*** (0.036) 0.103* (0.043) -0.506*** (0.047)

70-74 0.368*** (0.032) -0.503*** (0.036) 0.448*** (0.040) -0.421*** (0.043)

75-79 0.403*** (0.047) -0.500*** (0.049) 0.889*** (0.052) 0.042 (0.054)

기간

2006 -0.114*** (0.021) -0.092*** (0.021) -0.081*** (0.020) -0.069*** (0.019)

2011 0.101*** (0.030) 0.080** (0.029) 0.077** (0.028) 0.063* (0.026)

2016 0.142*** (0.035) 0.115*** (0.034) 0.089** (0.033) 0.080* (0.032)

2021 -0.128*** (0.023) -0.104*** (0.023) -0.085*** (0.022) -0.074*** (0.021)

rescacoh 5.564*** (0.220) 6.435*** (0.220) 5.602*** (0.205) 7.538*** (0.197)

rescaage 4.385*** (0.105) 3.924*** (0.107) 3.625*** (0.100) 2.713*** (0.104)

여성 0.048 (0.051) 0.102* (0.045)

중졸 0.190** (0.067) -0.412*** (0.069)

고졸 0.019 (0.069) -0.925*** (0.071)

대학이상 -0.309*** (0.081) -1.436*** (0.081)

가구주 -0.661*** (0.103) -0.677*** (0.098)

배우자 -0.653*** (0.107) -0.956*** (0.101)

자녀 0.668*** (0.125) -0.628*** (0.117)

경활가구원 비율 -1.092*** (0.081) -0.740*** (0.078)

피부양가구원 비율 3.222*** (0.095) 3.603*** (0.090)

중소도시 0.088 (0.056) 0.114* (0.051)

농어촌 0.568*** (0.083) 0.762*** (0.084)

cons. 3.457*** (0.028) 3.078*** (0.134) 2.567*** (0.028) 2.939*** (0.128)

N 48,683 48,683 48,683 48,683

ll -113786 -109431 -112801 -107760

chi2 9507 14529 3189 8214

주 1) * p < 0.05, ** p < 0.01 , *** p < 0.001

   2) 괄호 안은 군집표준오차

   3) 교육 수준 준거집단은 초졸 이하, 가구주와의 관계 준거 집단은 기타 가구원, 지역 규모 준거집단은 대도시이다. 
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노인 다차원적 빈곤이 우울에 미치는 영향에서 이전소득의

조절적 역할에 관한 탐색적 연구

The Role of Transfer Income in Mitigating the Impact of Multidimensional Poverty on Depression 

among the Elderly: An Exploratory Study

송치호(가톨릭대학교)

본 연구의 목적은 한국 노인의 다차원적 빈곤과 우울의 관계에서 이전소득의 조절적 역할을 분석하는 

것이다. 특히 이 연구는 이전소득의 각 요소, 즉, 공적이전 중 국민연금, 기초연금, 공공부조급여, 사적이전 

중 민간보험, 가족(부모·자녀)의 지원이 어떻게 빈곤이 우울에 미치는 효과를 조절하는지에 초점을 둔다. 

분석자료는 한국복지패널조사 15~17차(2019년~2021년), 분석방법은 자기회귀 교차지연 패널분석을 적용했

다. 분석결과는 첫째, 노인의 다차원적 빈곤과 우울은 종단적으로 서로 정(+)적 영향을 미침을 확인했다. 

둘째, 이전소득 중 기초연금과 기초보장급여가 빈곤이 우울에 미치는 영향을 완화하는 효과가 있었다. 셋

째, 기초연금과 기초보장급여의 조절효과는 노인의 빈곤위험상태에 따라 차이가 났다. 이러한 연구결과는 

노인의 빈곤과 우울의 연결고리를 구조적으로 끊어내기 위해 정부가 정책적으로 좀더 보편적·포괄적·체계

적 노인소득보장 프로그램을 제공할 필요가 있음을 시사한다.

제1  서론

노령화는 노령화는 소득불안정, 빈곤위험, 우울과 밀접한 상관관계가 있다. 한 사회 또는 국가에 거주하

는 모든 시민은 생애주기상 노동시장 진입 이후 퇴직(또는 은퇴)하게 되고, 이 퇴직시점 전후 불가피한 소

득급감 또는 상실을 경험하게 된다. 노인이 급격한 소득감소 또는 소득상실을 경험하면 이는 순차적으로 

빈곤위험 증가, 경제적 스트레스의 증가로, 그리고 정신건강의 악화, 특히 우울증 증가로 이어진다. 즉, 노

인의 소득감소로 인한 빈곤과 같은 경제적 위험은 우울감과 같은 정신적 위험과 연결된다. 한국 노인의 

상대빈곤율(균등화된 가구소득 중위값×50%이하)은 2020년 기준 60%(OECD, 2023), 노인우울증은 2020년 

기준 13.5%(보건복지부, 2020)이다. 한국은 OECD 38개국 중 노인빈곤이 1위(OECD, 2023), 노인우울은 

OECD 평균 12%(OECD, 2017)보다 약간 높다. 국가 간 비교 관점에서 한국 노인빈곤율과 우울경험비율이 

모두 높다는 점은 한국 노인 내 빈곤과 우울이 강하게 결합되어 있음을 시사한다(강상경·권태연, 2008; 

Lund, 2012; Ridley, et al., 2020). 노인의 경제적 안정 보장 없이 노인의 우울은 감소될 수 없고, 노인 우

울감이 지속되면 이는 생활고를 비관한 자살과 같은 극단적 선택으로 이어질 수 있다. 한국 노인자살률이 

2019년 기준 인구10만명당 46.6명(보건복지부, 2022: 126)으로 OECD 38개국 중 1위라는 점은 한국 노인의 

심각한 경제적 곤궁함이 스스로 삶을 마감하는 극단적 형태로 나타나고 있음을 보여준다.

노인의 삶의 질(Bowling et al., 2003), 노인의 삶의 만족도(Ferring et al., 2004; Subaş  & Hayran, 2005), 

노인의 권리(The Office of the High Commissioner for Human Rights [OHCHR], 2023) 관점에서 한국의 



52 2023년 한국복지패널 학술대회

노후소득보장의 현실은 매우 미흡한 수준(조보배·최요한, 2018; 김범중·이미진, 2020)이다. 노인의 경제적 

안정이 필수적임을 고려할 때 다층적 노후소득보장을 통한 노인소득의 다채로운 구성이 중요함을 인정할

지라도, 그 노인소득의 구성에서 정부가 제공하는 공적이전의 비중이 일정 부분 이상이 되어야 한다는 점

이 가장 중요하다(석재은, 2009). 국가가 제공하는 공적이전은 개인·가족·친지·이웃·지인이 제공하는 사적

이전보다 훨씬 더 안정적이기 때문에 공적이전의 역할이 노후소득보장의 안정성을 강화하는 핵심이 된다. 

국가의 공적이전에 의한 노후소득보장이 필수적으로 요청되는 이유는 한 시민이 노후에 경험하는 경제적 

불안정은 생애주기상 불가피하고 필연적으로 발생하는 집단적·사회적 현상이기 때문에 이 문제가 개인적 

차원보다 국가적 차원에서 접근할 때 해결의 실마리가 생길 수 있기 때문이다.

하지만 현재 한국에서 노인의 경제적 안정을 지원하는 제도적 장치는 여전히 부족하다. 한국 노인빈곤

이 해결되지 못하고 있는 중요한 이유 중 하나는 높은 노인빈곤율을 해결하기에 턱없이 부족한 국가의 공

적 노력 때문이다. 한국 국내총생산(GDP) 대비 노인에 대한 공적사회지출 비율은 2.8%이고, 이는 다른 선

진복지국가들의 평균치 7.7%의 약 1/3 수준에 불과하다(여유진, 2019). 또한 한국 노인의 노후소득보장 실

태를 보면, 한국 노인에게 제공되는 공적이전수준은 매우 낮다. 한국의 복지제공에서 국가보다 개인·가족

의 책임과 역할이 크다는 점은 연복지(홍경준, 2013) 또는 비공식복지(손병돈, 2021)로 설명될 수 있다. 노

인의 경제적 불안정성의 상시적 성격, 노인빈곤의 구조적 성격을 고려할 때 노후소득이 국가의 공적이전

이 아닌 개인·가족의 사적이전을 통해 상당 부분 보장되는 상태가 지속되면, 이미 개인의 개별역량으로 

해결할 수 없는 소득불안-빈곤-우울-자살의 구조적 연결고리는 더욱 공고화될 것이다. 물론 한국 노인의 

노후소득보장에서 국가의 역할은 2014년 기초연금 도입을 통해 확대되었지만, 그 시행과정에서 급여대상 

확대가 유예되고 급여수준이 차등화(김찬희·이상록, 2022)되었다.

본 연구는 시계열 자료를 바탕으로 노인의 빈곤과 우울의 관계에서 이전소득의 역할이 어떤 효과를 나

타내는지에 주목한다. 많은 선행연구들은 노인의 빈곤과 우울의 관계가 정(+)적이고, 이 관계의 강도를 조

정하는 조절변수로 크게 6가지, 즉, ① 인구학적 변수인 성별(박소영, 2018), 연령(김주희 외, 2015), ② 사

회경제적 지위 변수인 고용상태(김자영, 2014), 사회적 자본(김수린 외, 2018; 송인욱·원서진, 2019), ③ 건

강상태 변수인 영양관리(김태환, 2018), ④ 사회적 활동 변수인 종교활동(김영학, 2022), 사회참여(원서진, 

2020), ⑤ 주관적 인식 변수인 삶의 만족도(이종정, 2016), 가족관계만족도(이지은, 2022), ⑥ 정책·서비스·

개입 변수인 국민연금 보장여부(전근성, 2021), 무료급식·식사배달서비스(조자영·최재성, 2020)를 사용했다. 

그러나 이전소득의 각 요소, 즉, 공적이전 중 국민연금, 기초연금, 공공부조급여, 사적이전 중 민간보험, 가

족(부모·자녀)의 지원이 어떻게 빈곤의 우울 효과를 조절하는지에 대한 연구는 드물다. 따라서 본 연구는 

노인 빈곤이 우울로 이어지는 부(-)적 관계가 이전소득으로 어느 정도 완화될 수 있는지를 검토함으로써 

노인의 빈곤이 우울로 전이되는 현상을 예방하기 위한 정책적 개입의 단초를 제공해 줄 수 있을 것이다.

제2  이론  배경

1. 노인의 우울 

우울(憂鬱, depression)은 ‘근심 때문에 마음이 답답함’을 뜻하고, 라틴어 동사 ‘depressio’ 또는 

‘deprivere’에서 유래한 영어 동사 ‘depress’의 명사로 축자적(逐字的) 의미는 ‘아래로 누름(pressing down)’ 
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또는 ‘가라앉음(sinking)’이다(Bernard, 2018). 우울은 ‘존재의 무게감 때문에 가라앉는 감정’으로 관련 연구

의 축적상태와 관련 커뮤니티의 활용도 측면에서 가장 대중적인 심리학적 개념적 구성체(psychological 

construct) 중 하나이다(Bernard, 2018). 우울은 그 개념적 포괄성·복잡성 때문에 명확히 정의하기 어렵지

만, 통상적으로 인간의 기분장애(a mood disorder), 즉, 인간의 감정이 정상성(normality)에서 비정상성

(non-normality)으로 변화된 상태로 정의한다(Bernard, 2018). 감정의 비정상성은 정상적인 일시적 저기분

(transient low mood)로부터 심각한 임상적 증후군(clinical syndrome)까지 그 스펙트럼이 다양하다

(Bernard, 2018). 우울은 크게 2가지 증상으로 나타난다(이지인, 2020). 첫째, 동기적 증상은 식욕·성욕 감

퇴, 일상생활 자체에 대한 흥미·의욕 감소를 포함한다. 둘째, 정서적 증상은 슬픔·공허감·무기력감·죄책감·

좌절감·절망감을 포함한다(이지인, 2020).

우울의 개념화는 이론적으로 크게 2가지, 즉, 정신병(psychoses)적 접근과 신경병(neuroses)적 접근이 있

다(Paykel, 2008). 전자는 정신의학적 접근(psychiatric approach)으로 우울의 심각한 형태(severe forms of 

depression)에 주목하는 반면 후자는 심리분석적 접근(psychoanalytic approach)으로 우울의 덜 심각한 형

태(milder forms of depression)에 주목한다. 우울은 2가지 공식적 분류체계, ① 세계보건기구(World 

Health OrganizationWHO)가 만든 정신·행동장애의 국제분류(International Classification of Mental and 

Behavioral Disorders, ICD-10)와 ② 미국의학협회(American Medical Association, AMA)가 만든 정신장애

의 진단·통계매뉴얼(Diagnostic and Statistical Manual of Mental Disorders (4th ed.), DSM-IV)을 통해 현

대적 개념으로 발전해왔다(Hirsch et al., 2016; Paykel, 2008; PsychDB, 2023).

노인의 우울 개념은 65세 이상 노인이 그 심리적 감정이 정상성에서 비정상성으로 변화된 상태로 정의

된다(이지인, 2020). 노인우울의 원인은 크게 인구통계학적·사회적·생물학적 요인 3가지로 구분되고(기백석, 

1999), 그 세부적 원인은 다양하고 복합적이다(최성재·장인협, 2010). 노인우울의 주된 원인은 신체적 질병, 

가족·사회로부터의 고립, 생애주기상 대사건(사별), 지난 세월에 대한 회한, 악화된 경제적 사정이 있다(최

성재·장인협, 2010). 노인우울의 증상도 다양하다(박소영, 2018). 노인우울의 주된 증상은 동기적 증상(식

욕·성욕 감퇴, 일상생활에 대한 흥미·의욕 감퇴, 현기증·두통·요통·위장질환)과 정서적 증상(불면증·무기력

증·고독감)이 있다(박소영, 2018). 노인우울의 부정적 영향은 노인의 일상 활동 제약, 사회적 고립감 심화, 

건강상태 악화, 사망 가능성 증가이다(박소영, 2018; 이지인, 2020).

2. 노인의 다차원  빈곤 

빈곤(貧困, poverty)은 '가난하고 곤궁함'을 뜻하고, 라틴어 ‘paupertas’에서 유래한 영어 명사 ‘poverty’

는 ‘재산 또는 생계수단이 없는 상태(having no property or means of livelihood)’이다(Brown et al., 

2018; Etymonline, 2023). 빈곤 개념은 한 사회 내 자원 분포에서 일정 기준선 이하 개인 또는 가구에 주

목한다(Bloome, 2022, p. 8). 따라서 빈곤 개념은 자원 분포 내 기준선 설정과 자원의 종류에 따라 세분화

된다. 첫째, 빈곤 기준선 설정은 절대적·상대적·주관적 방법이 있다(Haughton & Khandker, 2009, pp. 

39-63). 그 기준선을 절대빈곤선(poverty line or threshold), 평균생활수준(average standard of living)을 

반영한다고 간주될 수 있는 중위소득 50%선, 주관적으로 평가한 충분성(self-assessed adequacy)을 반영하

는 선 중 어느 것을 고려하는지에 따라 절대적·상대적·주관적 빈곤이 된다. 둘째, 자원의 종류는 크게 3가

지, 즉, 화폐, 비화폐, 다차원적 요소가 있다(Aaberge & Brandolini, 2015, pp. 142-148). 화폐는 소득을, 비
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화폐는 화폐와 연결되지만 현물(in-kind)의 형태를 가진 모든 자원 또는 물곤(material hardship)을, 다차원

적 요소는 화폐와 비화폐로 고려되지 못한 모든 자원들(예컨대, 편의시설접근, 정치참여)을 의미한다. 학술

적으로 1980년대 후반~1990년대 초반부터 빈곤 개념이 화폐, 비화폐, 다차원적 요소를 모두 고려하는 다

차원적 빈곤 개념(multidimensional poverty)이 설득력을 얻게 되었다(Sen, 1985, 1999; Alkire & Foster, 

2011a, 2011b; Glassman, 2019). 다차원적 빈곤은 가구의 자원 또는 능력을 가구소득을 넘어 다양한 요소

들을 고려해야 하고, 주관적 가치판단의 영향을 받기 때문에 다차원적 빈곤에 포함되는 영역 또는 요소들

은 학자마다 다르다.

노인의 다차원적 빈곤은 65세 이상 노인이 가진 다양한 영역별 욕구가 충족되지 못하거나 결핍된 상태

로 정의한다(Amarante & Colacce, 2022). 노인의 욕구는 ‘평균적 시민(average citizen)’의 욕구와 다르기 

때문에 노인의 다차원적 빈곤은 노인에 특화된 다차원 빈곤측정방법을 필요로 한다(Amarante & Colacce, 

2022: 946). 노인으로서 경험하는 ‘불이득의 다중적 형태(multiple forms of disadvantage)’를 동시적으로 

고려하는 작업을 통해 노인의 다차원적 빈곤은 정확히 포착될 수 있다. 노인의 빈곤에 대한 다차원적 접

근은 노인의 욕구 해결을 위해 분절되지 않고 통합된(not fragmented, but integrated) 정책을 설계·시행할 

수 있도록 지원하는 접근이다(Amarante & Colacce, 2022: 946).

서구에서 노인의 다차원적 빈곤은 이론적으로 4가지 차원, 즉, ① 소득, ② 주거, ③ 건강, ④ 교육을 기

본적으로 고려하고, 연구자의 관심 또는 관점에 따라 차원의 개수와 차원 내 지표들을 다양하게 고려하고 

있다(Dhongde, 2017; Wailder et al., 2018; Solaymani et al., 2019; Amarante & Colacce, 2022; Kamal et 

al., 2022). 다차원적 빈곤 연구의 흐름은 센(Sen, 1985, 1999), 알키레와 포스터(Alkire & Foster, 2011a, 

2011b), 동데(Dhongde & Haveman, 2015, 2019)로 이어졌다. 한편 노인에 특정한 다차원적 빈곤 연구의 

흐름은 동데(Dhongde, 2017)의 연구로부터 시작한다. 동데(Dhongde, 2017)의 연구는 노인 다차원적 빈곤

을 건강(health), 생활수준(the standard of living), 교육(education), 경제적 안정(economic security) 4가지 

차원으로 개념화하고, 각 차원별 지표는 장애 여부(2개 이상), 절대빈곤선 이하 여부, 저교육(교육수준이 8

학년 미만) 여부, 심각한 주거비 지출(주거비가 소득의 50% 이상) 여부였다.

국제적 관점에서 노인의 다차원적 빈곤 연구는 동데(Dhongde, 2017)의 연구를 기반으로 여러 국가의 

노인을 대상으로 최근 다양한 연구들이 진행되었다(Wailder et al., 2018; Solaymani et al., 2019; 

Amarante & Colacce, 2022; Kamal et al., 2022). Wailder et al. (2018)의 연구는 조지아(Georgia)의 노인을 

대상으로 신체적 복지·독립, 주거복지(적절한 주택환경과 설비 유무), 사회적 안녕(가족·친구와 정기적 접

촉 여부), 정서적 안녕(현 생활 만족 여부, 우울 여부) 4가지 차원을 활용했다. Solaymani et al.(2019)의 연

구는 말레이시아(Malaysia) 노인을 대상으로 건강, 교육, 생활수준(교통, 주택소유, 은퇴 후 일상생활기능), 

경제적 활동(은퇴 후 소득) 4개 차원을 이용했다. Amarante & Colacce (2022)의 연구는 중남아메리카 5개

국(칠레, 콜롬비아, 파라과이, 엘살바도르, 우루과이) 노인을 대상으로 교육(교육수준이 6년 미만), 노동시

장·사회보장(기여형 연금 보유 여부), 건강(건강보험 여부, 1개 이상 장애 여부, 1개 이상 만성질환 여부), 

주거(과밀 여부, 자가 여부, 식수 접근, 전기에너지 접근) 4가지 차원을 이용했다. Kamal et al.(2022)의 연

구는 이란(Iran) 노인을 대상으로 생활수준(절대빈곤선 이하), 교육, 장애, 주거(1인당 주거 면적) 4개 차원

을 활용했다.

한국에서 노인의 다차원적 빈곤은 3가지 차원, 즉, ① 소득, ② 주거, ③ 의료를 기본적으로 고려하고, 

연구마다 차원의 개수와 차원 내부의 지표들을 다르게 측정하여 사용하고 있다(김태완 외, 2015). 물론 한
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국 노인의 경제적 불안정성은 ‘노인의 4고(苦)’, 즉, 병, 빈, 고독, 무위라는 용어로 표현(장은혜·남석인, 

2015)되어 왔었지만, 다차원적 빈곤은 한국 노인의 경제적 불안정성을 좀더 포괄적으로 파악하기 위한 개

념으로 도입되었다. 한국 다차원적 빈곤 연구의 흐름은 최균·서병수(2006), 서병수(2007), 최균·서병수·권종

희(2011), 서병수·권종희(2013)의 연구로 이어졌다. 한편 한국 노인에 특정한 다차원적 빈곤 연구의 흐름은 

정의진(2012), 이수정(2012), 황남희·김정현·정지운(2015), 김태완·이주미·정진욱(2015), 이지인(2020)의 연구

로 이어졌다.

첫째, 정의진(2012)의 연구는 5가지 차원(소득, 자산, 건강, 가족관계, 사회관계), 5가지 지표(가구소득, 순

자산, 일상생활수행능력·도구적 일상생활수행능력, 배우자 유무·자녀와의 만남횟수, 친한 사람과 만나는 횟

수)를 고려했다. 둘째, 이수정(2012)의 연구는 6가지 차원(소득, 자산, 노동, 주거, 건강, 사회적 참여), 9가

지 지표(가구소득, 순자산, 근로형태, 주거점유형태, 주거비 지출 정도, 건강수준, 의료비 지출 정도, 사회

적 관계, 여가활동)를 고려했다. 셋째, 황남희·김정현·정지운(2015)의 연구는 노인 다차원 빈곤을 소득, 주

거, 건강, 사회참여, 사회관계망 5가지 차원으로 개념화했고, 8개 지표(균등화 가구가처분소득, 최저주거기

준, 우울증상 유무, 장애유무, 경제활동 참여상태, 여가생활만족도, 가족관계 만족도, 사회적 친분관계 만족

도)를 이용했다. 넷째, 김태완 외(2015)의 연구는 3개 차원(소득, 주거, 의료), 5개 지표(소득기준, 최저주거

기준, 주거비 기준, 건강보험 체납 여부, 의료비 기준)를 사용했다. 다섯째, 이지인(2020)의 연구는 7가지 

차원(소득, 근로, 주거, 건강, 여가, 가족관계, 사회적 관계), 7가지 지표(소득기준, 근로빈곤 기준, 주택의 

구조성능환경·주거환경 만족도, 건강만족도·장애여부·병원비용 부담, 여가생활 만족도, 가족 관계 만족도, 

사회적 관계 만족도)를 이용했다. 

전술한 선행연구들을 토대로 노인의 다차원적 빈곤에서 고려된 차원들의 수준을 정리하면, 소득을 1차

적으로, 순차적으로 주거와 건강, 교육, 주관적 영역(관계만족도, 사회참여)을 고려하고 있다. 서구와 국내

의 노인 다차원적 빈곤 연구에 사용된 차원들을 고려할 때 본 연구는 4가지 차원, 즉, 소득, 주거, 건강, 

교육을 고려하기로 한다. 주관적 가치판단의 수준이 높은 다차원적 빈곤의 차원을 고려하는 것은 연구의 

객관성을 훼손할 여지가 있기 때문에 본 연구에서는 제외했다. 다음으로 선행연구들의 논의를 종합적으로 

고려할 때, 동데(Dhongde, 2017)의 연구에서 고려된 4가지 차원을 따른다. 물론 한국 노인의 다차원적 빈

곤에서 교육 차원이 고려되지 못한 이유 중 하나는 소득, 주거, 건강 차원에 교육 차원이 반영되어 있다고 

보기 때문일 수 있다. 하지만 동데(Dhongde, 2017)의 지적처럼 노인의 교육수준은 노인의 건강 유지 활동

과 밀접하게 연결된다. 최근 노인의 건강 문해력(health literacy), 특히 스마트폰을 활용한 건강정보 습득

의 중요성(최슬기 외, 2020)을 고려해 본 연구는 노인 교육수준을 다차원적 빈곤의 한 영역으로 포함했다. 

3. 노인의 다차원  빈곤과 우울 

노인의 다차원적 빈곤과 우울의 관계는 서로 정(+)적인 관계이다(Lund, 2012; Ridley et al., 2020). 즉, 

빈곤의 증가가 우울의 증가로 이어지거나 또는 우울의 증가가 빈곤의 증가로 이어진다. 빈곤과 우울의 관

계에 대한 이론은 두 개념 중 무엇이 원인이고 무엇이 결과인가에 따라 크게 2가지, 즉, 사회적 원인론

(social causation)과 사회적 선택론(social selection)이 있다. 전자는 빈곤이 원인이고 우울이 결과라고 보

는 반면, 후자는 우울이 원인이고 빈곤이 결과라고 본다. 사회적 원인론의 입장에서 빈곤할수록 높은 우울

을 경험한다. 세계적으로 소득 5분위 중 소득 1분위(최저소득)에 속하는 집단은 소득 5분위(최고소득) 집
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단보다 1.5~3배 정도 우울 또는 불안을 경험할 가능성이 높다(Ridley et al., 2020).

하지만 최근 빈곤-우울 관계에 대한 인과적 증거들을 검토한 Ridley et al.(2020)의 연구는 빈곤과 우울

의 관계가 ‘쌍방적 인과관계(bidirectional causal relationship)’임을 밝혔다. 빈곤과 우울을 연계하는 중간 

경로는 크게 5가지가 있다(Ridley et al., 2020). ① 걱정(worry), ② 신체적 건강(physical health), ③ 생애

초기 조건들(early-life conditions), ④ 폭력과 범죄(violence and crime), ⑤ 사회적 지위(social status)가 그

것이다. 한편 우울과 빈곤을 연계하는 중간 경로도 크게 5가지가 있다(Ridley et al., 2020). ① 생산성과 

노동공급(productivity and labor supply), ② 선호와 신념(preferences and beliefs), ③ 경제적 의사결정

(economic decision-making), ④ 여성의 역량강화(women’s empowerment), ⑤ 아동발달(childhood 

development)이 그것이다. 따라서 빈곤과 우울의 인과관계를 검토하려면 자료적 측면에서 시계열 자료가 

필요하고, 연구설계 측면에서 ‘역( )의 인과관계(reverse causation)’가 존재할 가능성이 통제될 필요가 있

다(Ridley et al., 2020).

서구의 많은 선행연구들은 다차원적 빈곤이 우울을 증가시킨다고 보고해왔다(Cheung & Chou, 2019; 

Barrantes & Clausen, 2022). Cheung & Chou (2019: 26)의 연구는 홍콩(Hong Kong) 노인에서 물질적 박

탈(material deprivation)이 있으면 없을 때보다 우울증 경험의 승산이 2.53배 증가함을 발견했다. 

Barrantes & Clausen (2022: 120)의 연구는 페루(Peru)에서 다차원적 빈곤이 있으면 없을 때보다 우울증 

심도(depression symptom severity)가 7.86점 증가함을 발견했다. 특히 그들의 연구는 노인집단에 한정할 

때에도 다차원적 빈곤 경험은 우울의 증가로 이어짐을 밝혔다.

한국의 많은 선행연구들은 노인의 다차원적 빈곤이 노인의 우울을 통계적으로 유의미하게 증가시킨다

고 밝혀왔다(김태완 외, 2015; 이순아·이상록, 2016; 여유진, 2020; 이지인, 2020). 김태완 외(2015: 93-94)의 

연구는 노인 다차원적 빈곤 내 3가지 차원별 빈곤(소득, 주거, 의료)이 장기우울(분석된 3개년 중 3년 내내 

우울한 상태)을 경험할 승산을 각각 2.41배, 2.28배, 2.04배 증가로 이어짐을 밝혔다. 이순아·이상록(2016: 

296)의 연구는 노인 다차원적 박탈 내 4가지 차원별 박탈(음식, 주거, 필수재, 의료)이 우울점수(range: 

0-33점)를 각각 3.01, 2.46, 1.54, 2.48점 증가로 이어짐을 밝혔다. 여유진(2020: 77)의 연구는 노인 다차원적 

박탈 내 4가지 차원별 박탈(기초생활, 주거, 의료, 미래대비)이 우울점수를 각각 0.10, 0.08, 0.02, 0.02점 증

가로 이어짐을 밝혔다. 이지인(2020: 99)의 연구는 노인 다차원적 박탈 내 7가지 차원별 빈곤(소득, 고용, 

주거, 건강, 여가, 가족관계, 사회적관계) 중 우울점수 증가에 가장 큰 영향을 미친 요인은 전기노인(65-74

세)의 경우 건강빈곤과 여가빈곤, 후기노인(75세 이상)의 경우 여가빈곤과 고용빈곤임을 밝혔다. 선행연구

들의 논의를 토대로 본 연구는 빈곤과 우울의 종단적·상호적 경로에 주목하여 분석을 진행한다.

4. 이 소득이 노인 우울에 미치는 효과

선행연구들은 건강불평등(health inequality) 관점에서 노인가구의 소득구성, 노인가구에 대한 소득보장

(국민연금·기초연금 수급여부와 수급액)과 우울 수준의 관계를 검토하기 위해 사적이전소득 또는 공적이

전소득(국민연금과 기초연금)을 우울에 영향을 미치는 독립변수로 검토해왔다(이상록·이순아, 2014; 김정

근, 2016; 김재원, 2017; 김재원·김정석, 2018; 전근성, 2020; 김정현·전미애, 2021). 이상록·이순아(2014: 16)

의 연구는 노인가구의 4가지 소득유형(재산소득, 사적이전소득, 사회보험·수당, 공공부조소득 의존형) 중 

공공부조소득 의존형이면 우울점수가 2.33점 증가함을 밝혔다. 김정근(2016: 438)의 연구는 국민연금수급액 
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1% 증가가 빈곤 노인의 우울점수를 0.36점 감소시킴을 밝혔다. 김재원(2017: 2)의 연구는 기초노령연금 정

책 효과가 전체 노인에게 유의미하지 않지만, 노인 가구유형별로 보면 노인단독가구에서 기초노령연금 수

급이 우울 발생 가능성을 감소시킴을 밝혔다. 김재원·김정석(2018)의 연구는 질적 내용분석을 통해 기여식 

연금(국민연금)이 노인 우울(정서·심리적 위안)을 개선하는데 효과가 없고, 비기여식 연금(기초연금) 수급

은 노인 우울을 개선하는데 효과가 있음을 밝혔다. 전근성(2020: 71, 80)의 연구는 국민연금 보장 여부와 

보장 수준이 노인 우울을 각각 –0.73, -0.65점 감소시킴을 밝혔다. 김정현·전미애(2021: 2)의 연구는 한국

고령화패널자료를 이용하여 2014년 기초연금 도입 전후 노인의 우울수준은 독거 남성노인의 경우 유의미

한 변화가 없지만, 독거 여성노인, 부부로 사는 노인의 경우 유의미한 감소가 있음을 밝혔다.

5. 이 소득이 노인 빈곤에 미치는 효과

선행연구들은 정책형평성(policy inequity) 관점에서 사적이전소득 또는 공적이전소득을 가구소득·소비·

빈곤에 영향을 미치는 독립변수로 검토해왔다(여유진, 2013; 이정화·문상호, 2014; 이상붕, 2016; 이주현 외, 

2018; 김찬희·이상록, 2022). 여유진(2013: 209-210)의 연구는 사적이전의 빈곤감소효과가 노인단독가구 

31.6%p, 노인부부가구 21.7%p, 공적이전의 빈곤감소효과가 15.9%p, 16.8%p로 나타나 한국의 이전소득의 

빈곤감소효과는 사적이전이 공적이전보다 높음을 밝혔다. 이정화·문상호(2014: 411)의 연구는 성향점수매

칭과 이중차이분석을 통해 기초연금 수급이 노인(월평균지출액이 90만원 초과)의 가구소득·지출을 감소시

키는 효과가 있고, 공적노후소득보장 제도 간 연계성(기초연금·국민연금·국민기초생활보장제도 간 관계성)

이 가구소득과 지출에 미치는 효과는 없음을 밝혔다. 이상붕(2016: 20)의 연구는 한국, 미국, 영국에서 이

전소득의 빈곤감소효과가 한국 9.2%p, 미국 35.2%p, 영국 58.7%p여서 한국의 이전소득의 빈곤감소효과는 

국가 간 비교 관점에서 매우 낮음을 밝혔다. 이주현 외(2018)의 연구는 기초연금 수급 여부가 노인의 가구

소득을 증가시키지만 노인의 지출은 유의미한 효과가 없고, 기초연금 수급액은 저소득 노인의 가구소득을 

감소시키지만 일반 노인의 가구소득과 지출을 증가시키는 효과가 있음을 밝혔다. 김찬희·이상록(2022: 178)

의 연구는 기초연금액 상향조정이 노인의 물질적 결핍을 감소시키는 효과가 없음을 밝혔다.

6. 노인의 다차원  빈곤과 우울, 그리고 이 소득의 효과

한국 노인의 다차원적 빈곤과 우울의 관계에서 이전소득의 효과를 고려한 연구는 거의 없고, 이지인

(2020)의 연구가 유일하다. 이지인(2020: 14)의 연구는 노인의 다차원 빈곤과 우울궤적 간의 관계에서 공적

이전소득(공적소득비례연금과 기초연금) 수급여부의 조절효과는 대체로 유의미하게 나타났고, 특히 후기노

인(75세 이상)에서 기초연금 수급이 소득빈곤상태에 있는 노인의 우울수준의 증가속도를 점감(漸減)시킴을 

밝혔다. 이지인(2020: 14)의 연구결과는 기초연금과 같은 공적노후소득보장제도가 그 급여수준이 낮지만 

안정적인 수입을 노인에게 제공해 줌으로써 노인이 심리적으로 안정되고, 순차적으로 노인의 우울수준이 

급증하는 현상을 막을 수 있다고 해석된다. 

이지인(2020)의 연구는 본 연구의 관심인 노인 다차원적 빈곤과 노인 우울, 그리고 이전소득의 조절효과

에 대해 모두 다루고 있지만, 다음의 몇 가지 한계점이 있다. 첫째, 조절변수로서 공적이전소득만 고려했

다는 점이다. 한국 노인의 총소득에서 공적이전소득이 차지하는 비중이 아직까지 낮음을 고려할 때, 공적
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이전소득과 더불어 사적이전소득까지 함께 고려한 이전소득의 효과를 파악하는 것이 중요하다. 둘째, 노인 

다차원적 빈곤 7가지 차원 중 5가지 차원(주거의 주거환경 만족도, 건강, 여가, 가족 관계, 사회적 관계)에

서 사용된 지표들이 주관성이 개입될 여지가 높은 자기보고(self-reported)된 만족도 문항에 근거하고 있다

는 점이다. 물론 해당 지표들보다 좀더 객관화된 지표들이 자료 내 존재하지 않았기 때문에 불가피한 선

택이었다고 판단되지만, 보다 객관적인 지표들을 고려할 수 있다면 노인 다차원적 빈곤 추정에서 과대·과

소추정의 가능성이 감소할 수 있다.

이에 본 연구는 노인 다차원 빈곤을 전술한 4가지 차원, 즉, 소득, 주거, 의료, 교육 차원으로 개념화하

고, 노인 우울을 CES-D-11 지표를 활용하고, 공적이전과 사적이전을 포괄한 이전소득을 구성함으로써  이

전소득이 노인 빈곤-우울 관계에서 어떠한 조절효과를 갖는지를 검토하기로 한다. 

제3  연구방법

1. 분석자료

본 연구의 분석자료는 한국복지패널조사(Korea Welfare Panel Study, KWPS) 15~17차(2019년~2021년) 

자료이다. 한국복지패널조사(KWPS)는 저소득가구의 삶의 질과 그 변화를 매년 파악할 목적으로 조사되는 

패널 자료이다. 한국복지패널조사의 1차(2006년) 표본은 7,072가구, 14,469명이고, 2023년 현재 17차(2021년) 

자료까지 공개되어 있다. 한국복지패널조사는 지역적으로 제주도, 농·어가 가구를 포함한 전국 대표성을 

가진 패널이고, 소득계층에서 표본의 1/2을 저소득층(중위소득 60% 미만)에서 표집했기 때문에 다양한 복

지정책이 저소득층 삶의 질에 미치는 효과를 검토하기에 매우 적합한 자료이다.

한국복지패널조사 자료는 소득, 주거, 의료, 교육은 물론 우울에 대한 변수를 가지고 있고, 변수에 대한 

시계열적 변화를 담고 있는 신뢰성 있는 자료이기 때문에 본 연구의 목적에 적합하다. 조사내용은 가구소

득, 지출, 경제활동 상태, 복지서비스 이용여부, 우울 경험을 포함한다. 한국복지패널조사 자료를 이용할 

때 가구소득·가계지출 문항에서 기준연도(reference year)는 조사연도(survey year)보다 1년 앞섬을 유의해

야 한다. 1차 자료는 실제조사가 시행된 조사연도는 2006년, 소득·지출을 파악하는 기준연도는 2005년이

다. 

본 연구의 분석표본은 총 3개년도, 즉, 2019년부터 2021년까지 3,636명이다. 65세 이상 노인 다차원 빈곤

과 우울의 관계 및 이전소득의 조절효과를 분석하기 위한 표본은 2019년 기준 65세 이상 노인이고, 2021

년까지 조사에 응답한 노인이다. 분석표본은 다음과 같이 구성되었다. 첫째, 1~17차 결합자료(N=31,666)에

서 15차(2019년)~17차(2021년) 자료만을 선택했다. 둘째, 15차 자료 기준으로 65세 이상 노인을 선택

(N=4,481)했다. 셋째, 분석변수에 걸쳐 결측치 제거 후 남은 비결측표본(complete cases)은 3,636명이었다.

2. 분석변수

본 연구의 종속변수는 노인의 우울이다. 노인의 우울은 역학연구 우울척도(Center for Epidemiologic 

Studies-Depression Scale, CES-D)를 이용한다. 역학연구 우울척도(CES-D)는 1977년 총 20개 문항으로 구

성된 척도(Radloff, 1977)이고, 수정된 역학연구 우울척도(CES-D-R)는 10개 문항(Mohebbi et al., 2018) 또
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는 11개 문항(Kohout et al., 1993)의 축약형(short or reduced form)이 있다. 복지패널조사는 역학연구 우

울척도(CES-D)로 11개 문항을 사용한다(Kohout et al., 1993; 김태완 외, 2015; 여유진, 2020). 이 역학연구 

우울척도(CES-D) 11개 문항은 재택의료(home healthcare) 영역에서 노인의 우울증을 파악하는데 심리측정

적 신뢰도(psychometric reliability)를 확보하고 있다(Gellis, 2010).

역학연구 우울척도(CES-D) 11개 문항은 ① 먹고 싶지 않고 식욕이 없다, ② 비교적 잘 지냈다, ③ 상당

히 우울했다, ④ 모든 일들이 힘들게 느껴졌다, ⑤ 잠을 설쳤다(잠을 잘 이루지 못했다), ⑥ 세상에 홀로 

있는 듯한 외로움을 느꼈다, ⑦ 큰 불만 없이 생활했다, ⑧ 사람들이 나에게 차갑게 대하는 것 같았다, ⑨ 

마음이 슬펐다, ⑩ 사람들이 나를 싫어하는 것 같았다, ⑪ 도무지 뭘 해 나갈 엄두가 나지 않았다로 구성

된다. 각 문항은 ‘1: 극히 드물다’, ‘2: 가끔 있었다’, ‘3: 종종 있었다’, ‘4: 대부분 그랬다’의 4점 척도로 구

성된다. 본 연구에서는 각 문항에서 1점을 빼서 ‘0: 극히 드물다’~‘3: 대부분 그랬다’로 코딩했다. 11개 문

항 중 긍정형 질문 2가지, 즉, ② 비교적 잘 지냈다, ⑦ 큰 불만 없이 생활했다는 역코딩했다. 11개 문항을 

고려한 우울척도는 최소 0점, 최대 33점이다. 본 연구는 우울척도 11개 문항 총점을 20개 문항 척도 총점

으로 바꾸기 위해 20/11을 곱했고, 우울점수는 최소 0점, 최대 60점이다(여유진, 2020). 우울척도를 구성하

는 하위 11개 문항이 우울이라는 잠재적 개념을 파악하는 측정도구로 적합한지 내적 신뢰도(internal 

reliability)를 나타내는 크론바흐 알파(Cronbach’s alpha)는 0.864였다. 크론바흐 알파가 0.7 이상이면 내적 

신뢰도(internal reliability)가 높다고 판단한다.

독립변수는 노인 다차원적 빈곤이다. 다차원적 빈곤은 소득, 주거, 의료, 교육 4개로 구성된다. 각 차원 

구성을 위해 사용된 지표들은 첫째, 소득 차원에서 노인가구 가처분소득이 균등화된 가구 가처분소득 중

위값의 50% 미만(김태완 외, 2015)이면 소득 빈곤이 있음, 그렇지 않으면 소득 빈곤이 없음으로 코딩했다. 

둘째, 주거 차원에서 노인 주거비 지출이 가구소득의 30% 이상(김태완 외, 2015)이거나 최저주거기준 가구

원수별 면적기준(국토교통부, 2011)을 충족하지 못하면 주거 빈곤 있음, 그렇지 않으면 주거 빈곤 없음으

로 코딩했다. 셋째, 의료 차원에서 노인 의료비 지출이 가구소득의 40% 이상이면 과도한 의료비부담(김태

완 외, 2015; 송은철·신영전, 2010)으로 의료 빈곤 있음, 그렇지 않으면 의료 빈곤 없음으로 코딩했다. 넷

째, 교육 차원에서 노인 교육수준이 고졸 미만(Dhongde, 2017; Glassman, 2019)이면 교육 빈곤 있음, 그렇

지 않으면 교육 빈곤 없음으로 코딩했다.

조절변수는 노인의 이전소득이다. 노인의 이전소득은 공적이전과 사적이전소득으로 구성된다. 공적이전

소득은 국민연금·기초연금과 같은 연금소득, 사회보험급여, 공공부조(기초생활보장급여) 정부로부터 받는 

다양한 보조금들을 포함하고, 사적이전소득은 민간보험(개인연금과 퇴직연금), 가족지원(부모·자녀으로부터 

제공받는 소득)을 포함한다. 본 연구는 이전소득에서 ① 공적이전소득 중 국민연금, 기초연금, 공공부조(국

민기초생활보장급여) 수급 여부(3개 변수), ② 사적이전소득 중 민간보험(개인연금과 퇴직연금의 합), 부모

자녀로부터의 지원금(2개 변수)에 따라 빈곤이 우울에 미치는 효과가 어떻게 달라지는지 분석한다. 

본 연구는 노인가구 빈곤위험별 각 이전소득 요소의 효과를 제시하기 위해 노인집단을 빈곤위험 있음

과 없음으로 구분했다. 노인의 빈곤위험은 해당 노인의 가구소득이 균등화된 중위가구소득의 60% 미만일 

때 존재한다고 간주했다. 따라서 빈곤위험 있는 노인집단과 그렇지 않은 집단에서 공적이전(국민연금, 기

초연금, 공공부조)과 사적이전(민간보험, 가족지원)의 수급 또는 비수급에 따라 빈곤과 우울의 종단적 관계

의 차이를 검토함으로써 이전소득의 효과를 확인했다. 분석변수에 대한 조작적 정의와 코딩방법은 〈표 

1〉과 같다.



60 2023년 한국복지패널 학술대회

〈표 1〉 분석변수에 한 조작  정의

구 분 변수명 변수설명

종속변수(1개) 우울 경험
역학연구 우울척도(CES-D-11): 0-66점(점수가 높을수록 우울이 

높음)

독립변수(1개)

다차원적 빈곤
소득·주거·의료·교육 빈곤의 합: 0-4점(점수가 높을수록 

빈곤상태가 높음)

  소득 빈곤
소득 < 균등화중위소득×50%이면 1=소득 빈곤 있음, 아니면 

0=없음 

  주거 빈곤

소득 대비 주거비 지출 ≥ 30%이거나 최저주거기준 

면적기준(가구원수별) 미만이면 1=주거 빈곤 있음, 아니면 

0=없음

  의료 빈곤
(소득-식료품비) 대비 주거비 지출 ≥ 40%이면 1=의료 빈곤 

있음, 아니면 0=없음 

  교육 빈곤
교육 수준 > 고졸 미만이면 1=교육 빈곤 있음, 0=교육 빈곤 

없음

조절변수(5개)

공적이전소득

  국민연금 수급 0=비수급, 1=수급

  기초연금 수급 0=비수급, 1=수급

  기초보장 수급 0=비수급, 1=수급

사적이전소득

  민간보험 수급 0=비수급, 1=수급

  가족지원금 수급 0=비수급, 1=수급

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

3. 분석방법

본 연구의 분석방법은 자기회귀 교차지연 패널분석(autoregressive cross-lagged panel analysis, ACLPA)

과 다집단 비교분석(multiple group comparison)이다. 본 연구는 먼저 65세 이상 전체 노인을 대상으로 

빈곤과 우울의 종단적 관계를 검토하고, 다음으로 빈곤-우울 관계가 빈곤위험 여부와 각 이전소득에 대한 

수급 여부로 구성된 4개 집단에서 어떻게 다른지를 검토했다. 첫째, 자기회귀 교차지연 패널분석(ACLPA)

은 두 변수 간 종단적 관계를 알아보기 위해 자기회귀모형을 다변량모형으로 확장시킨 모형이다(홍세희 

외, 2007; Kenny & Harackiewicz, 1979; Kearney, 2017). 자기회귀 교차지연 패널분석(ACLPA)의 장점은 

측정오차를 통제한 후 측정하려는 개념 간 관계를 정확히 추정할 수 있도록 해준다는 점이다. 또 다른 장

점은 인과적 효과 추정에 있어 ① 측정오차 동일성(measurement invariance), ② 자기회귀 동일성

(autoregressive path invariance), ③ 교차지연 동일성(cross-lagged path invariance), ④ 오차공분산 동일

성(error covariance invariance)이 확보된다는 순차적 가정을 통해 그 추정치의 편의(bias)를 감소시킬 수 

있도록 해 준다는 점이다. 측정오차 동일성은 한 이론적 개념이 잠재변수로 투입되었을 때 이론적 개념과 

관측된 변수 간 관계, 즉, 요인적재량(factor loading)이 시간적으로 동일하다는 가정이다. 자기회귀 동일성

은 한 이론적 개념이 t-1 시점과 t 시점 간 그 스스로에게 미치는 효과가 동일하다는 가정이다. 교차지연 

동일성은 사용된 2가지 이론적 개념이 t-1 시점과 t 시점 간 서로에게 미치는 효과가 동일하다는 가정이

다. 공분산 동일성은 2가지 이론적 개념에서 t-1 시점의 개념으로부터 남겨진 2개의 잔차 변량 간 상관관
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계가 t 시점과 t+1 시점 간 동일하다는 가정이다. 본 연구에서 우울은 잠재변수로, 노인 다차원 빈곤은 연

속변수로 처리했기 때문에 측정오차 동일성 제약은 잠재변수인 우울 변수에만 고려한다. 자기회귀 교차지

연 패널분석의 핵심은 자기회귀 동일성, 교차지연 동일성, 공분산 동일성을 모형에서 순차적으로 가정할 

때 비제약(unconstrained) 모형과 제약(constrained) 모형 간 적합도 차이가 없다면 동일성을 가정한 제약 

모형이 더 낫다는 판단을 하는 것이다. 모형 간 비교는 chi-square 검정통계량, 비교적합도지수

(Comparative Fit Index, CFI), 근사오차평균제곱의 제곱근(Root Mean Square Error of Approximation, 

RMSEA)의 변화량을 이용했다. 본 연구는 분석에 투입된 변수들에서 하나라도 결측치가 있는 표본은 제

거한 비결측표본(complete cases)으로 분석을 실시한다.

둘째, 다집단 비교분석은 전술한 자기회귀 교차지연 패널분석의 최종모형에 기반하여 해당 최종모형이 

빈곤위험 여부와 각 이전소득별 수급 여부로 구분한 4개 집단 간 동일하게 적용되는지 아니면 다르게 적

용되는지를 검정하는 분석이다. 본 연구의 모든 분석은 Stata 17.0의 구조방정식모형 명령어(sem)와 구조

방정식모형 도표화(sem builder)를 사용하여 수행한다(StataCorp, 2021).

제4  분석결과

1. 기술통계분석

분석변수에 대한 기술통계량은 〈표 2〉와 같다. 기술통계는 분석용 표본(3,636명)을 대상으로 종속변수

인 우울, 독립변수인 다차원적 빈곤, 조절변수인 공적·사적이전소득, 그리고 추가로 노인가구 특성변수인 

연령, 성별, 혼인상태, 빈곤위험을 3개년도(2019년~2021년)에 걸쳐 제시된다. 우울은 2019년 8.89점에서 

2021년 10.10점으로 평균적으로 1.21점 증가했다. 다차원적 빈곤은 2019년과 2020년에 비해 2021년 증가했

다. 다차원적 빈곤의 4개 차원별로 보면, 3년간 소득 빈곤(중위소득의 50% 미만)은 46%에서 49%로 3%p 

증가, 주거 빈곤(소득 대비 주거비 30% 이상)은 5%에서 6%로 1%p 증가, 의료 빈곤(소득에서 식료품비 뺀 

금액 대비 의료비 40% 이상)은 24%에서 25%로 1% 증가, 교육 빈곤(고졸 미만)은 78% 수준을 유지했다.

조절변수인 공적이전소득 중 국민연금 수급 비율은 3년간 62%를 유지했고, 기초연금 수급 비율은 11%

에서 13%로 2%p 증가했고, 기초보장 수급 비율은 76%에서 80%로 4%p 증가했다. 사전이전소득 중 민간

보험 수급 비율은 4%에서 5%로 1%p 증가, 가족(부모·자녀)으로부터 지원금 수급 비율은 88%를 유지했다. 

한편 노인가구 특성변수를 살펴보면, 75세 이상 후기 노인의 비율은 3년간 55%에서 64%로 9%p 증가했

다. 성별은 여성 노인의 비율이 64%를 유지했고, 혼인상태는 노인 독신의 비율이 43%에서 47%로 4%p 증

가했다. 마지막으로 빈곤위험은 3년간 59%~60%로 유지되었다.
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〈표 2〉 분석변수에 한 기술통계량

2019년(15차)

(N=3,636)

2020년(16차)

(N=1,236)

2021년(17차)

(N=1,199)

M (SD) M (SD) M (SD)

종속변수

  우울 (0~33점) 8.89 (9.11) 9.99 (9.85) 10.10 (9.71)

독립변수

  다차원적 빈곤 (0~4점) 1.54 (0.90) 1.54 (0.90) 1.58 (0.90)

소득 빈곤 (0=없음, 1=있음) 0.46 (0.50) 0.47 (0.50) 0.49 (0.50)

주거 빈곤 (0=없음, 1=있음) 0.05 (0.22) 0.05 (0.22) 0.06 (0.23)

의료 빈곤 (0=없음, 1=있음) 0.24 (0.43) 0.23 (0.42) 0.25 (0.43)

교육 빈곤 (0=없음, 1=있음) 0.78 (0.41) 0.78 (0.41) 0.78 (0.41)

조절변수

  공적이전소득

국민연금 수급 여부 (0=비수급, 1=수급) 0.62 (0.49) 0.62 (0.49) 0.62 (0.48)

기초연금 수급 여부 (0=비수급, 1=수급) 0.11 (0.31) 0.11 (0.32) 0.13 (0.33)

기초보장 수급 여부 (0=비수급, 1=수급) 0.76 (0.43) 0.78 (0.41) 0.80 (0.40)

  사적이전소득

민간보험 수급 여부 (0=비수급, 1=수급) 0.04 (0.19) 0.04 (0.20) 0.05 (0.21)

가족지원금 수급 여부 (0=비수급, 1=수급) 0.88 (0.33) 0.88 (0.33) 0.88 (0.32)

노인가구 특성변수

  연령 (0=65~74세, 1=75세 이상) 0.55 (0.50) 0.59 (0.49) 0.64 (0.48)

  성별 (0=남성, 1=여성) 0.64 (0.48) 0.64 (0.48) 0.64 (0.48)

  혼인상태 (0=부부, 1=독신) 0.43 (0.50) 0.45 (0.50) 0.47 (0.50)

  빈곤위험 (0=없음, 1=있음) 0.59 (0.49) 0.60 (0.49) 0.60 (0.49)

    주: N=3,636.

  자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

분석변수 중 종속변수인 우울과 독립변수인 다차원 빈곤의 상관관계는 〈표 2〉와 같다. 다차원 빈곤 

16차와 17차 간 상관관계(0.67)가 가장 높고, 다차원 빈곤 15차와 16차 간 상관관계(0.66), 다차원 빈곤 15

차와 17차 간 상관관계(0.63) 순으로 높았다. 3년간 우울 간 상관관계는 중간 정도(0.38~0.49) 정(+)적 관계

였다. 다차원 빈곤 15차와 우울 16차, 다차원 빈곤 16차와 우울 17차 간 상관관계는 약한 크기(0.24, 0.22)

의 정(+)적 관계였다.
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〈표 3〉 종속변수와 독립변수 간 상 계

변수 우울 15차 우울 16차 우울 17차 다차원 빈곤 15차 다차원 빈곤 16차 다차원 빈곤 17차

우울(LV) 15차 1 ﾠ ﾠ ﾠ ﾠ ﾠ

우울(LV) 16차 0.423*** 1 ﾠ ﾠ ﾠ ﾠ

우울(LV) 17차 0.379*** 0.488*** 1 ﾠ ﾠ ﾠ

다차원 빈곤 15차 0.240*** 0.244*** 0.228*** 1 ﾠ ﾠ

다차원 빈곤 16차 0.242*** 0.274*** 0.215*** 0.659*** 1 ﾠ

다차원 빈곤 17차 0.209*** 0.248*** 0.246*** 0.628*** 0.666*** 1
* p < .05. ** p < .01. *** p < .001.

  주: N=3,636. LV = 잠재변수(latent variable).

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

2. 노인 다차원  빈곤과 우울의 계: 자기회귀 교차지연 패 자료 분석결과 

노인의 다차원적 빈곤과 우울의 인과관계를 검정하기 위해 자기회귀 교차지연 패널자료 분석(ACLPDA)

을 실시했다. 최적 모형 선택을 위한 모형 간 적합도 결과를 비교하면 〈표 4〉와 같다. 총 6개 경쟁모형

은 ① 기저모형(baseline model), ② 모형 1에 오차공분산 추가 모형, ③ 모형 2에 측정오차 동일성 제약 

모형, ④ 모형 3에 자기회귀 동일성 제약 모형, ⑤ 모형 4에 교차지연 동일성 제약 모형, ⑥ 모형 5에 오

차공분산 동일성 제약 모형이다. 모형 1과 모형 2를 비교하면 터커-루이스 지수(TLI)와 근사평균오차제곱

의 제곱근(RMSEA)이 나빠지지 않고, 모형 간 차이에 대한 카이제곱 검정통계량(Δχ
2=75.04, p<.001)이 유

의미하기 때문에 모형 1보다 오차공분산을 추가한 모형 2가 더 적합하다.

본 연구의 모형 적합도 판정 기준은 터커-루이스 지수(TLI)와 근사평균오차제곱의 제곱근(RMSEA)이다. 

모형 2부터 모형 6까지 어떤 모형이 더 적합한지의 선택 기준은 모형 간 터커-루이스 지수(TLI) 차이가 

0.02 미만, 근사평균오차제곱의 제곱근(RMSEA) 차이가 0.01 미만이다(홍세희 외, 2007; 조윤영, 2019; 

Vandenberg & Lance, 2000). 모형 2에서 모형 6으로 갈수록 동일성 제약이 커지는데, 동일성 제약이 커지

면서도 터커-루이스 지수(TLI)와 근사평균오차제곱의 제곱근(RMSEA)으로 알 수 있는 모형 적합도가 훼손

되지 않으면 비제약모형(비교시 앞쪽 모형)보다 더 간명한(parsimonious) 제약모형(비교시 뒤쪽 모형)을 

선택하는 것이 낫다고 보고된다(홍세희 외, 2007). 물론 모형 간 적합도 비교 기준은 비교적합도 지수(CFI)

와 모형 간 카이제곱 검정도 있지만, 이 2개 기준은 표본크기에 민감하다는 단점(홍세희 외, 2007) 때문에 

판단의 보조지표로만 이용했다. 통상적으로 터커-루이스 지수(TLI)와 비교적합도 지수(CFI)는 0.95 이상이

면 매우 좋은 적합도(very good fit), 0.90 이상이면 좋은 적합도(good fit), 0.80 이상이면 다소 좋은 적합

도(slightly less than the good fit)를 의미한다. 근사오차제곱평균의 제곱근(RMSEA)은 0.05 미만이면 좋은 

적합도(good fit), 0.08 미만이면 수용할 만한 적합도(acceptable fit), 0.1 미만이면 작은 적합도(marginal 

fit), 0.1보다 크면 안 좋은 적합도(poor fit)이다(조윤영, 2019; Landis et al., 2000; Kim et al., 2016).

〈표 4〉에서 동일화 제약이 가장 크고 제일 간명한 모형 6이 최종모형으로 선택되었다. 모형 2부터 모

형 6까지 각 인접모형들 간 적합도(model fit)를 비교할 때 모형 2에서 3, 모형3에서 4, 모형4에서 모형 5, 

모형 5에서 6으로 이동할 때 터커-루이스 지수(TLI)는 같거나 근소하게 증가(+0.001~0.005), 근사오차제곱

평균의 제곱근(RMSEA)은 같거나 근소하게 감소(-0.001)하여 모형 6을 최종모형으로 정했다. 물론 모형 
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2~6은 뒤쪽 모형이 앞쪽 모형의 내재된 모형(nested model)이기 때문에 인접모형 간 차이의 유의미하지 

않은 카이제곱 검정 통계량(Δχ
2)은 앞쪽 모형보다 뒤쪽 모형이 더 적합하다는 점을 알려준다. 물론 모형 2

와 3, 모형 4와 5 비교에서 모형 간 카이제곱 차이에 대한 통계량은 유의미하게 나타났지만, 이 카이제곱 

검정 통계량은 표본크기에 민감하다는 단점 때문에 모형 선택의 근거로 간주하지 않았다. 모형 적합도의 

변화와 모형 선택 결과를 요약하면, 동일화 제약이 크지만 더 간명한 뒤쪽 모형으로 이동할 때 터커-루이

스 지수(TLI)와 근사오차제곱평균의 제곱근(RMSEA)과 같은 모형 적합도가 나빠지지 않기 때문에 모형 6

을 최종 모형으로 선택했다. 모형 6은 터커-루이스 지수(TLI) 0.812로 다소 좋은 적합도를, 근사오차제곱평

균의 제곱근(RMSEA) 0.069로 수용할 만한 적합도를 보였다.

〈표 4〉 노인 다차원  빈곤과 우울의 계에 한 자기회귀 교차지연 모형 검정: 모형 합도 비교

 * p < .05. ** p < .01. *** p < .001.

  주: N=3,636. 모형 적합도 비교시 ΔTLI < 0.02, ΔRMSEA < 0.01이면 동일성 제약이 좀더 많은 모형이 그렇지 않은 모형보다 

더 적합함. Δχ2, CFI는 표본크기에 따라 민감한 특성 떄문에 모형 적합도 비교에서 보조지표로만 확인함. 

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

최종 모형, 즉, 기저모형에 오차공분산 추가 및 측정·자기회귀·교차지연·오차공분산 동일성 제약을 가한 

모형의 구조적 관계를 나타내는 경로계수(자기회귀계수와 교차회귀계수)는 〈표 5〉와 같다. 분석결과를 

요약하면, 다차원적 빈곤과 우울의 자기회귀계수가 유의미한 점으로부터 빈곤과 우울이 일시적 현상이 아

닌 시간적으로 지속되는 현상임을 알 수 있다. 또한 다차원적 빈곤과 우울의 교차회귀계수가 유의미한 점

으로부터 빈곤과 우울이 서로 영향을 미치고 있음을 확인했다. 더불어 빈곤이 우울에 미치는 효과(0.110)

가 우울이 빈곤에 미치는 효과(0.077)보다는 다소 높았다.

〈표 5〉 최종 모형(모형 6)의 경로계수

 * p < .05. ** p < .01. *** p < .001.

  주: N=3,636. B=표준화 회귀계수, S.E.=회귀계수의 표준오차,

        최종모형은 카이제곱(χ2)=13946.01 (df=2,584), CFI=0.780, TLI=0.785, RMSEA=0.070.

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

모형
모형 적합도 지수 모형 간 비교

카이제곱(χ2) 자유도(df) CFI TLI RMSEA Δχ2 ΔCFI ΔTLI ΔRMSEA

모형1 11111.28*** 588 0.819 0.806 0.070 - - - -

모형2 11036.24*** 586 0.820 0.806 0.070 75.04*** +0.001 0 0

모형3 11161.98*** 606 0.818 0.811 0.069 125.74*** -0.002 +0.005 -0.001

모형4 11165.59*** 608 0.818 0.811 0.069 3.61 0 0 0

모형5 11174.59*** 609 0.818 0.812 0.069 9.00** 0 +0.001 0

모형6 11174.66*** 610 0.818 0.812 0.069 0.07 0 0 0

경로
2019년 → 2020년 2020년 → 2021년

B S.E. B S.E.

자기회귀계수(안정도 계수)

  다차원적 빈곤 → 다차원적 빈곤 0.642*** 0.007 0.643*** 0.009

  우울          → 우울 0.457*** 0.011 0.512*** 0.013

교차회귀계수(상호영향도 계수)

  다차원적 빈곤 → 우울 0.110*** 0.011 0.112*** 0.011

  우울          → 다차원적 빈곤 0.077*** 0.009 0.084*** 0.010
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〔그림 1〕 최종 모형(모형 6)의 경로그림 

  주: N=3,636. 숫자는 표준화 회귀계수. 모형 카이제곱(χ2)=11174.66 (df=610), CFI=0.818, TLI=0.812, RMSEA=0.069.

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

본 연구에서 설정한 자기회귀 교차지연 패널모형 결과의 민감도 체크(sensitivity check)를 위해 우울을 

잠재변수가 아닌 연속형 측정변수로 처리했을 때의 모형 결과를 부록 표 A1~3에 별도로 제시했다. 우울

을 다차원 빈곤과 같이 연속형 측정변수로 처리할 경우 동일성 제약을 통해 최적 모형을 선택하기 위한 

절차를 진행하기가 어려웠다. 왜냐하면 모형 적합도 지수의 모형 간 격차가 너무 크고 비일관적으로 나타

났기 때문이다. 한편 부록 표 A1에서 동일성 제약이 가장 큰 모형(모형 5)을 최적 모형으로 선택했으나 

모형 적합도 지수가 CFI=0.914, TLI=0.866, RMSEA=0.134였다. CFI와 TLI는 좋은 적합도를 나타냈지만, 

RMSEA는 .1을 초과하여 불충분한 적합도를 나타냈기 떄문에 이를 종합적으로 고려하여 본 연구는 우울

을 연속형 측정변수가 아닌 잠재변수로 처리하는 모형을 선택했다.

3. 다 집단 비교 분석결과

전술한 최종모형이 집단 간 차이가 있는지를 검정하기 위해 다중집단 비교(multiple group comparison)

를 실시했다. 이전소득의 효과가 빈곤위험이 있는 집단(균등화 중위소득의 60% 미만)과 없는 집단 간 다

르게 나타날 수 있다는 점을 고려하여 빈곤위험 변수를 이분변수로 만들었다. 다음으로 공적이전소득 중 

국민연금, 기초연금, 기초보장급여의 효과, 그리고 사적이전소득 중 민간보험(개인·퇴직연금의 합), 부모·자

녀로부터의 지원금 효과를 검토하기 위해 빈곤위험과 각 소득요소 수급을 고려한 4개 집단 변수를 생성했

다. 즉, 빈곤위험없음-수급, 빈곤위험없음-비수급, 빈곤위험있음-수급, 빈곤위험없음-비수급 4가지 집단으로 

구분했다. 모형 6이 제시한 빈곤-우울의 종단적 관계가 집단별로 다른지 동일한지 검토하기 위해 4개 집

단별 모형 결과를 얻은 후 전술한 절차와 동일하게 모형 2부터 모형 6까지 모형 적합도의 변화 크기를 검

토했다. 적합도 변화를 검토한 결과 모형 6이 제시한 빈곤-우울의 종단적 관계는 집단별 차이가 없음을 

확인했다. 따라서 빈곤과 우울의 종단적 관계가 빈곤위험 여부와 이전소득의 각 요소소득, 즉, ① 국민연

금, ② 기초연금, ③ 기초보장급여, ④ 민간보험금, ⑤ 가족지원금(부모·자녀로부터의 사적 이전) 수급을 

고려한 4개 집단에서 어떻게 나타나는지를 검토함으로써 이전소득의 효과를 추정할 수 있다.
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첫째, 공적이전소득 중 국민연금 수급이 빈곤이 우울에 미치는 조절효과는 〈표 6〉과 같다. 우선 다차

원적 빈곤과 우울의 유의미한 자기회귀계수들은 이전 시점의 상태가 이후 시점의 상태에 모두 유의미한 

영향을 미치고 있음을 나타낸다. 즉, 다차원적 빈곤과 우울은 일시적 현상이 아니라 시간의 경과에 따라 

지속되는 현상임을 드러낸다. 다음으로 다차원적 빈곤과 우울의 유의미한 교차회귀계수들은 이전 시점의 

빈곤이 이후 시점의 우울에 유의미한 영향을 미치고, 이전 시점의 우울 또한 이후 시점의 빈곤에 유의미

한 영향을 미치고 있음을 보여준다. 이를 통해 빈곤과 우울은 결합적 인과관계에 놓여 있음을 알 수 있다. 

또한 빈곤위험별 빈곤-우울 관계에 대한 국민연금의 조절효과를 보면, 빈곤위험 없는 일반 노인의 경우 

빈곤이 우울에 미치는 효과가 국민연금 비수급일 때보다 수급일 때 0.030, 0.024만큼 증가하고, 빈곤위험 

있는 저소득 노인의 경우 빈곤의 우울 효과가 국민연금 비수급일 때보다 수급일 떄 0.036, 0.030만큼 증가

했다. 빈곤위험집단 여부에 관계없이 국민연금 수급이 빈곤이 우울에 미치는 효과를 다소 증가시킨다는 

결과는 국민연금의 급여수준이 빈곤-우울 관계를 개선하기에 충분하지 못하기 때문으로 해석할 수 있다.

〈표 6〉 국민연 의 조 효과: 빈곤 험·수 여부별 빈곤-우울 계 변화 

 * p < .05. ** p < .01. *** p < .001.

  주: N=3,636. B=표준화 회귀계수, S.E.=회귀계수의 표준오차. 

     모형 카이제곱(χ2)=13946.01 (df=2,584), CFI=0.780, TLI=0.785, RMSEA=0.070.

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

둘째, 공적이전소득 중 기초연금 수급이 빈곤이 우울에 미치는 조절효과는 〈표 7〉과 같다. 빈곤위험

별 빈곤-우울 관계에서 기초연금의 조절효과를 보면, 빈곤위험 없는 일반 노인의 경우 다차원적 빈곤이 

우울에 미치는 효과가 기초연금을 수급할 때 비수급일 때보다 0.008, 0.006만큼 감소하고, 빈곤위험 있는 

저소득 노인의 경우 다차원적 빈곤의 우울에 대한 영향이 기초연금 수급 시 비수급 때보다 0.031, 0.045만

큼 감소했다. 빈곤위험집단 여부에 관계없이 기초연금 수급이 빈곤이 우울에 미치는 부(-)적 효과를 미약

하긴 하지만 감소시켰다는 점은 공적이전이 빈곤-우울 연결고리를 완화시킬 가능성을 암시한다.

경로

빈곤위험 없음(일반) 빈곤위험 있음(저소득)

국민연금 비수급

(N=156)

국민연금 수급

(N=842)

국민연금 비수급

(N=1,139)

국민연금 수급

(N=1,499)

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

자기회귀계수

  다차원 빈곤 → 다차원 빈곤
0.573***

(0.023)

0.493***

(0.027)

0.614***

(0.012)

0.548***

(0.015)

0.517***

(0.010)

0.553***

(0.013)

0.531***

(0.009)

0.543***

(0.012)

  우울 → 우울
0.449***

(0.035)

0.464***

(0.033)

0.492***

(0.018)

0.482***

(0.018)

0.438***

(0.015)

0.528***

(0.017)

0.441***

(0.014)

0.501***

(0.015)

교차회귀계수

  다차원 빈곤 → 우울
0.080***

(0.008)

0.070***

(0.008)

0.110***

(0.011)

0.094***

(0.009)

0.075***

(0.007)

0.084***

(0.008)

0.111***

(0.011)

0.114***

(0.011)

  우울 → 다차원 빈곤
0.056***

(0.013)

0.056***

(0.013)

0.047***

(0.011)

0.048***

(0.011)

0.052***

(0.012)

0.060***

(0.013)

0.037***

(0.008)

0.041***

(0.009)
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〈표 7〉 기 연 의 조 효과: 빈곤 험·수 여부별 빈곤-우울 계 변화

 * p < .05. ** p < .01. *** p < .001.

  주: N=3,636. B=표준화 회귀계수, S.E.=회귀계수의 표준오차. 

     모형 카이제곱(χ2)=14371.19, (df=2,584), CFI=0.781, TLI=0.786, RMSEA=0.071.

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

셋째, 공적이전소득 중 기초보장급여 수급이 빈곤이 우울에 미치는 조절효과는 〈표 8〉과 같다. 빈곤

위험별 빈곤-우울 관계에 대한 기초보장급여의 조절효과를 보면, 빈곤위험 없는 일반 노인의 경우 빈곤이 

우울에 미치는 효과는 기초보장급여 수급일 때 비수급보다 0.026, 0.020만큼 감소하고, 빈곤위험 있는 저소

득 노인의 경우 기초보장급여 수급은 빈곤이 우울에 미치는 효과를 0.040, 0.047만큼 감소시켰다.

〈표 8〉 공공부조의 조 효과: 빈곤 험·수 여부별 빈곤-우울 계 변화

 * p < .05. ** p < .01. *** p < .001.

  주: N=3,636. B=표준화 회귀계수, S.E.=회귀계수의 표준오차. 단, 이 모형에서 빈곤위험 없는 기초보장 수급 집단의 사례수가 매

우 작아 카이제곱(χ2), CFI, TLI, RMSEA가 산출되지 않음. 대신 모형의 AIC=211199.4, BIC=212538.3였음.

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

경로

빈곤위험 없음(일반) 빈곤위험 있음(저소득)

기초연금 비수급

(N=419)

기초연금 수급

(N=579)

기초연금 비수급

(N=273)

기초연금 수급

(N=2,365)

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

자기회귀계수

  다차원 빈곤 → 다차원 빈곤
0.614***

(0.016)

0.517***

(0.018)

0.572***

(0.013)

0.533***

(0.016)

0.485***

(0.017)

0.572***

(0.023)

0.522***

(0.009)

0.534***

(0.011)

  우울 → 우울
0.510***

(0.024)

0.501***

(0.023)

0.470***

(0.020)

0.473***

(0.020)

0.378***

(0.024)

0.521***

(0.026)

0.449***

(0.012)

0.517***

(0.014)

교차회귀계수

  다차원 빈곤 → 우울
0.106***

(0.011)

0.093***

(0.009)

0.098***

(0.010)

0.087***

(0.009)

0.122***

(0.012)

0.142***

(0.015)

0.091***

(0.009)

0.097***

(0.009)

  우울 → 다차원 빈곤
0.065***

(0.012)

0.061***

(0.011)

0.060***

(0.011)

0.063***

(0.012)

0.033***

(0.006)

0.046***

(0.009)

0.056***

(0.010)

0.062***

(0.011)

경로

빈곤위험 없음(일반) 빈곤위험 있음(저소득)

공공부조 비수급

(N=966)

공공부조 수급

(N=32)

공공부조 비수급

(N=2,182)

공공부조 수급

(N=456)

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

자기회귀계수

  다차원 빈곤 → 다차원 빈곤
0.612***

(0.012)

0.546***

(0.014)

0.631***

(0.048)

0.580***

(0.055)

0.530***

(0.009)

0.556***

(0.011)

0.575***

(0.014)

0.551***

(0.014)

  우울 → 우울
0.469***

(0.017)

0.472***

(0.017)

0.563***

(0.080)

0.514***

(0.075)

0.436***

(0.013)

0.509***

(0.014)

0.425***

(0.020)

0.515***

(0.021)

교차회귀계수

  다차원 빈곤 → 우울
0.104***

(0.010)

0.091***

(0.009)

0.078***

(0.011)

0.071***

(0.012)

0.103***

(0.010)

0.111***

(0.011)

0.063***

(0.006)

0.064***

(0.007)

  우울 → 다차원 빈곤
0.057***

(0.011)

0.059***

(0.011)

0.095***

(0.023)

0.087***

(0.020)

0.046***

(0.009)

0.053***

(0.010)

0.080***

(0.015)

0.092***

(0.017)
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넷째, 사적이전소득 중 민간보험금 수급이 빈곤이 우울에 미치는 조절효과는 〈표 9〉과 같다. 빈곤위

험별 빈곤-우울 관계에 대한 민간보험금의 조절효과를 보면, 빈곤위험 없는 일반 노인의 경우 빈곤이 우

울에 미치는 효과는 민간보험금 수급일 때 비수급보다 0.007만큼 감소 또는 0.004만큼 증가했고, 빈곤위험 

있는 저소득 노인의 경우 민간보험금 수급은 빈곤이 우울에 미치는 효과를 0.037, 0.042만큼 증가시켰다. 

즉, 민영보험 수급이 빈곤의 우울 효과에 대한 조절 역할은 발견하지 못했다.

〈표 9〉 민간보험의 조 효과: 빈곤 험·수 여부별 빈곤-우울 계 변화

 * p < .05. ** p < .01. *** p < .001.

  주: N=3,636. B=표준화 회귀계수, S.E.=회귀계수의 표준오차. 

        모형 카이제곱(χ2)=14702.98, (df=2,584), CFI=0.777, TLI=0.783, RMSEA=0.072.

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

다섯째, 사적이전소득 중 가족지원(부모·자녀로부터의 지원)이 빈곤이 우울에 미치는 조절효과는 〈표 

10〉과 같다. 빈곤위험별 빈곤-우울 관계에 대한 민간보험금의 조절효과를 보면, 빈곤위험 없는 일반 노인

의 경우 빈곤이 우울에 미치는 효과는 가족지원을 받을 때 0.016만큼 증가 또는 효과 없고, 빈곤위험 있는 

저소득 노인의 경우 가족지원을 받을 때 빈곤이 우울에 미치는 효과를 0.012, 0.032만큼 증가했다.  가족지

원을 받으면 빈곤의 우울 효과가 높아진다는 점은 가족으로부터의 사적이전이 해당 노인에게 경제적 스트

레스로 작용하여 경제적 측면에서 생활수준이 다소 도움이 된다고 하더라도 정신적 측면에서 부정적인 영

향을 받을 가능성이 있음을 암시한다.

경로

빈곤위험 없음(일반) 빈곤위험 있음(저소득)

민간보험 비수급

(N=906)

민간보험 수급

(N=92)

민간보험 비수급

(N=2,526)

민간보험 수급

(N=112)

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

자기회귀계수

  다차원 빈곤 → 다차원 빈곤
0.604***

(0.012)

0.537***

(0.014)

0.638***

(0.029)

0.537***

(0.033)

0.530***

(0.009)

0.551***

(0.011)

0.481***

(0.025)

0.503***

(0.032)

  우울 → 우울
0.484***

(0.017)

0.478***

(0.017)

0.466***

(0.044)

0.561***

(0.044)

0.443***

(0.012)

0.518***

(0.014)

0.464***

(0.041)

0.476***

(0.039)

교차회귀계수

  다차원 빈곤 → 우울
0.107***

(0.010)

0.093***

(0.009)

0.100***

(0.012)

0.097***

(0.012)

0.096***

(0.009)

0.103***

(0.010)

0.133***

(0.015)

0.145***

(0.017)

  우울 → 다차원 빈곤
0.060***

(0.011)

0.061***

(0.011)

0.065***

(0.013)

0.068***

(0.014)

0.054***

(0.010)

0.061***

(0.011)

0.037***

(0.008)

0.036***

(0.007)
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〈표 10〉 가족지원의 조 효과: 빈곤 험·수 여부별 빈곤-우울 계 변화

 * p < .05. ** p < .01. *** p < .001.

  주: N=3,636. B=표준화 회귀계수, S.E.=회귀계수의 표준오차. 

        모형 카이제곱(χ2)=14177.38 (df=2,584), CFI=0.786, TLI=0.791, RMSEA=0.070.

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

공적이전 중 국민연금, 기초연금, 기초보장급여, 사적이전 중 민간보험금, 가족지원금(부모·자녀로부터의 

사적 이전)이 빈곤이 우울에 미치는 영향 또는 우울이 빈곤에 미치는 영향을 조절하는 효과들을 요약하면 

〈표 11〉과 같다. 분석결과 기초연금과 기초보장급여는 빈곤위험이 있는 노인과 없는 노인 집단 모두에

서 빈곤이 우울에 대해 미치는 영향을 감소시키는 역할을 하고 있음을 확인했다. 또한 기초연금과 기초보

장급여의 조절 효과는 빈곤위험이 없는 노인보다 빈곤위험이 있는 노인에게서 더 크게 나타남을 확인했

다.

〈표 11〉 공 이 과 사 이 의 조 효과: 빈곤-우울 는 우울-빈곤 계에 미치는 향

경로

빈곤위험 없음(일반) 빈곤위험 있음(저소득)

다차원 빈곤 → 우울 우울 → 다차원 빈곤 다차원 빈곤 → 우울 우울 → 다차원 빈곤

2019-20년 2020-21년 2019-20년 2020-21년 2019-20년 2020-21년 2019-20년 2020-21년

ΔB ΔB ΔB ΔB ΔB ΔB ΔB ΔB

공적이전소득

  국민연금 +0.030 +0.024 -0.009 -0.008 +0.036 +0.030 -0.015 -0.019

  기초연금 -0.008 -0.006 -0.005 +0.002 -0.031 -0.045 +0.023 +0.016

  기초보장급여 -0.026 -0.020 +0.038 +0.028 -0.040 -0.047 +0.034 +0.039

사적이전소득

  민간보험금 -0.007 +0.004 +0.005 +0.007 +0.037 +0.042 -0.017 -0.025

  가족지원금 +0.016 0 -0.010 -0.015 +0.012 +0.032 -0.017 -0.022

   * p < .05. ** p < .01. *** p < .001.

    주: N=3,636. B=표준화 회귀계수, S.E.=회귀계수의 표준오차.

       모형 카이제곱(χ2)=14177.38 (df=2,584), CFI=0.786, TLI=0.791, RMSEA=0.070.

  자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

경로

빈곤위험 없음(일반) 빈곤위험 있음(저소득)

가족지원 없음

(N=62)

가족지원 있음

(N=936)

가족지원 없음

(N=171)

가족지원 있음

(N=2,487)

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

2019년 → 

2020년

2020년 → 

2021년

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

B

(S.E.)

자기회귀계수

  다차원 빈곤 → 다차원 빈곤
0.610***

(0.035)

0.570***

(0.040)

0.614***

(0.010)

0.545***

(0.014)

0.639***

(0.021)

0.549***

(0.025)

0.529***

(0.008)

0.555***

(0.011)

  우울 → 우울
0.473***

(0.059)

0.562***

(0.061)

0.482***

(0.017)

0.477***

(0.017)

0.425***

(0.032)

0.496***

(0.031)

0.444***

(0.012)

0.517***

(0.014)

교차회귀계수

  다차원 빈곤 → 우울
0.092***

(0.012)

0.094***

(0.013)

0.108***

(0.010)

0.094***

(0.009)

0.086***

(0.009)

0.075***

(0.008)

0.098***

(0.009)

0.107***

(0.010)

  우울 → 다차원 빈곤
0.072***

(0.015)

0.078***

(0.016)

0.062***

(0.011)

0.063***

(0.011)

0.072***

(0.013)

0.083***

(0.015)

0.055***

(0.010)

0.061***

(0.011)
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제5  결론

본 연구의 목적은 노인의 다차원적 빈곤과 우울 간 종단적 인과관계에서 이전소득의 조절적 역할을 실

증분석하는 것이었다. 이를 위해 본 연구는 한국복지패널 15~17차(2019년~2021년) 3개년 자료를 바탕으로 

노인 다차원 빈곤, 우울, 이전소득 관련 변수를 구성했고, 다차원 빈곤과 우울의 종단적 관계가 빈곤위험

과 각 이전소득 수급여부로 구성된 4개 집단별로 차이가 있는지를 자기회귀 교차지연 패널분석과 다중집

단 비교분석을 통해 검토했다. 분석결과 첫째, 노인의 다차원적 빈곤과 우울은 일시적 현상이 아닌 지속적 

현상임을 확인했다. 둘째, 노인의 빈곤과 우울 간 상호적 인과관계가 있음을 확인했다. 셋째, 공적이전 중 

국민연금, 기초연금, 기초보장급여, 사적이전 중 민간보험금, 가족지원금(부모·자녀로부터의 사적 이전)이 

빈곤이 우울에 미치는 영향을 조절하는 효과를 검토한 결과 기초연금과 기초보장급여가 빈곤이 우울에 대

해 미치는 영향을 완화시켰고, 그 조절 효과는 빈곤위험 없는 노인보다 빈곤위험이 있는 노인 내에서 더 

크게 나타남을 확인했다.

본 연구가 주는 함의는 다음과 같다. 첫째, 노인의 다차원적 빈곤과 우울은 결합적 인과관계를 맺고 있

음을 고려할 때 사회정책적인 관점에서 노인의 다차원적 빈곤을 감소시킬 수 있는 다양하고 효과적인 정

책을 마련할 필요가 있다는 점이다(이상록·이순아, 2014; 이순아·이상록, 2016). 즉, 노인빈곤감소 또는 노

후소득보장에 대한 국가의 적극적 역할은 노인의 경제적 안정뿐만 아니라 노인의 경제적 스트레스 감소로 

인한 정신건강의 개선으로 이어질 수 있다. 둘째, 노인의 다차원적 빈곤을 줄이기 위한 정책을 고려할 때 

공적이전의 역할을 획기적으로 개선할 수 있는 구상이 필요하다(이상록·이순아, 2014; 김태완 외, 2015; 이

순아·이상록, 2016; 여유진, 2020; 이지인, 2020). 현재 노인의 노후소득보장을 위한 공적이전의 대표적 3가

지로 국민연금, 기초연금, 기초생활보장급여가 있지만, 한국 복지국가의 경제적 여력과 사회경제적 불평등 

해소에 대한 시민적 요구에 비추어볼 때 한국의 노후소득보장과 노인빈곤감소를 위한 사회정책은 개선의 

여지가 크다. 특히 생애주기상 필연적으로 발생하는 노후의 경제적 불안정은 그 규모와 심도 측면에서 이

미 개인적 차원의 접근으로 해결되기 어려운 사회적 차원의 문제이다. 다른 선진복지국가들과 비교할 때 

불명예스러울 정도로 높은 한국의 극심한 노인빈곤 감소(여유진, 2013, 2019, 2020)를 위해 정부와 정책결

정자, 사회복지 정책 및 실천전문가들은 노인의 다양한 차원의 삶의 질을 동시적으로 개선할 수 있는 정

책을 개발하고 실행하는데 노력을 기울일 필요가 있다. 특히 건강형평성과 빈곤다차원성의 관점에서 노인 

빈곤과 우울의 문제는 매우 밀접하게 관련된 문제로 간주할 필요가 있다(김태완 외, 2015). 노인의 행복한 

삶, 적어도 노인이 되었을 때 예상되는 사회경제적 고통과 정신적 불안감을 조금이라도 사회적으로 예방·

감소·완화시킬 수 있는 정책 개발과 그 정책에 대한 적극적 재정지원이 절실하고 긴요하다. 
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부록(Appendix). 자기회귀 교차지연 패널분석 결과의 민감성 체크(Sensitivity Check)

〈표 A1〉 노인 다차원  빈곤과 우울(잠재변수가 아닌 측정된 연속변수로 처리)의 계에 한 자기회귀 

교차지연 모형 검정: 모형 합도 비교

모형
모형 적합도 지수 모형 간 비교

카이제곱(χ2) 자유도(df) CFI TLI RMSEA Δχ
2

ΔCFI ΔTLI ΔRMSEA

모형1 680.62*** 6 0.901 0.768 0.176 - - - -

모형2 582.54*** 4 0.915 0.702 0.199 98.07*** +0.014 -0.066 +0.023

모형3 585.98*** 6 0.915 0.801 0.163 3.44 0 0.036 0.036

모형4 595.29*** 8 0.914 0.849 0.142 9.31** 0.001 0.021 0.021

모형5 595.69*** 9 0.914 0.866 0.134 0.40 0.001 0.008 0.008

 * p < .05. ** p < .01. *** p < .001.

  주: N=3,636.

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

〈표 A2〉 최종 모형(모형 5)의 경로계수

 * p < .05. ** p < .01. *** p < .001.

〔그림 A1〕 최종 모형(모형 5)의 경로그림

    주: N=3,636. 숫자는 표준화 회귀계수. 모형 카이제곱(χ2)=595.69 (df=9), CFI=0.914, TLI=0.866, RMSEA=0.134.

  자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 (2019~2021년) 원자료.

경로
2019년 → 2020년 2020년 → 2021년

B S.E. B S.E.

자기회귀계수

  다차원 빈곤 → 다차원 빈곤 0.642*** 0.008 0.642*** 0.009

  우울 → 우울 0.406*** 0.010 0.447*** 0.012

교차회귀계수

  다차원 빈곤 → 우울 0.110*** 0.011 0.112*** 0.011

  우울 → 다차원 빈곤 0.077*** 0.009 0.084*** 0.010





‘자기이해’인가 ‘확장된 자기이해’인가: 보육제도에 대한

노인세대의 복지인식 변화를 중심으로1)

은  석(덕성여자대학교)

서론

  본 연구는 노인층의 복지인식에 영향을 미치는 요인을 탐색하기 위한 연구이다. 제도화된 민주주의 

정치형태를 가진 사회에서 제도화된 복지정책의 수준과 내용은 그 사회 구성원들의 선호가 집약되어 나타

난 결과물이다(Page & Shapiro, 1983). 그렇기에 개별 구성원들의 복지인식은 복지국가 정당성의 기초이자 

정책의 미래를 예측하는 준거이며(최균·류진석, 2000), 정책을 통해 제공되는 수혜자의 범위와 급여수준에 

영향을 미치는 중요한 요인이다(이중섭, 2009). 복지에 대한 국가 책임성에 대한 인식은 국가책임성의 문

제와 밀접히 관련되어 있을 뿐만 아니라, 복지국가의 구축과정에서 비용을 누가 부담하고, 누가 수혜자가 

되어야 할 것인지에 대한 인식이기에 사회 구성원간 선호의 차이가 클수록 갈등가능성이 높아진다고 평가

할 수 있다.

   복지인식에 영향을 미치는 것으로 꼽히는 요인들은 계급, 계층, 복지수급경험, 복지수급가능성 등 주

로 개인 차원에서의 자기이해(self-interest) 요인이다(김영순·여유진, 2015; Svallfors, 2008; Kohli, 2010; 

Busemeyer et al., 2009)2). Myles(1989)는 “자본주의와 민주주의에 기반한 현대의 복지국가는 결국 노인을 

위한 복지국가”라고 주장한 바 있다. 복지제도의 확장과 축소, 재조정이 함께 일어나는 현재 우리 사회의 

맥락에서 이러한 인식은 타당할수도, 타당하지 않을 수도 있다. 복지인식에 대한 자기이해요인이 만일 생

애주기 단계에 국한된다면 연령에 기반하여 수급권이 결정되는 복지제도가 확대될수록 ‘세대 갈등’은 격

화될 것이다. 반면에, 각 개인이 갖는 자기이해요인의 범위 내에 계보학적으로 다른 세대에 속한 타 가족

구성원의 이익이 포함되어 있다면, 복지제도의 발달이 오히려 세대 간 갈등을 약화시킬 수도 있다. 본 연

구를 통해 2013-14년 한국 사회의 급격한 복지제도 변화를 일종의 정책실험으로 간주하여 특정 연령대에 

혜택이 집중되는 복지제도에 대한 노인층의 복지인식 변화를 분석함으로써 ‘자기’이해의 범주가 어디까지

인지-온전히 본인 세대의 이해관계만을 고려하는지, 아니면 타 연령대에 속한 가구원의 이해관계까지를 

고려하는지 분석한다. 

1) 이 원고는 저자 학위 논문의 일부입니다. 세대의 의미, 세대갈등 규정, 자세한 분석방법 등에 대해서는 은석. (2019). 복지제도

의 확대와 세대갈등: 2010 년대 보육 보편화와 기초연금 도입에 따른 세대별 복지인식 변화 분석을 중심으로. 박사학위논문, 

서울대학교 대학원.을 참고해주시기 바랍니다.  

2) 과거의 연구들은 ‘이데올로기’가 복지인식에 영향을 미치는 요인임을 지적한다. 예를 들어, ISSP의 ‘정부역할’ 설문을 활용하여 병자와 

노인에 대한 정부의 지원에 대한 태도를 분석한 Blekesaune & Quadagno(2003)는 시민들의 복지국가정책에 대한 태도는 실업 등의 

상황적 요인과 평등에 대한 선호 등 이데올로기적 요인 모두에 의해 결정된다고 보았다. 이렇듯 물질적 이해관계와 상관없이 정의, 

공정성에 대한 관념 등의 이데올로기 요인 역시 복지태도에 영향을 미친다고 알려져 있으나, 최근에는 복지태도가 이데올로기의 

하위 항목이 아니라 그 자체가 가치관으로 확립되었다는 보고들 역시 이루어지고 있다(박재흥, 2017). 이는 일반 여론조사에서도 

드러나는데, 2017년 1월 시행된 한 조사에 따르면 자신의 정치성향을 ‘보수’라고 답변한 응답자의 75.2%가 ‘기초생활을 보장하지 

않으면 가난에서 벗어날 수 없어 정부가 복지를 늘려야 한다’고 응답하였다(<보수층도 ‘분배 신경써라’>, 매일경제, 2017년 1월 11일). 

이러한 변화는 복지인식이 이데올로기의 하위 항목이 아니라, 하나의 가치체계로서 자리 잡고 있음을 의미한다. 
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이론  검토

사회  세 계와 가족 내 세 계의 상호작용 

  복지제도의 발달과 세대 갈등 간의 관계를 밝히기 위해서는 우선, 세대 관계는 각 개인이 가족 내에

서 경험하게 되는 계보학적 세대관계와 복지제도를 통해 맺어지는 사회적 세대 간의 상호작용의 총합임을 

고려해야 한다. 복지국가의 발달이 세대 간 갈등을 축소시킨다는 연구들은 ‘세대’ 간의 상호작용이 사회적 

영역뿐만 아니라 일상적으로 ‘가족’ 내에서도 일어날 수 있음을 지적한다3)(Blome et al., 2009; Timonen et 

al., 2013). 즉, 일상 영역에서 계보학적 위치의 ‘세대’ 간의 역할과 상호의존성으로 인해 특정 세대를 지원

하면 지원을 받지 않는 타 세대의 삶의 질 역시 개선된다는 것이다. 예를 들어, 연금 등 노인을 대상으로 

하는 복지지출을 늘릴 경우, 그로 인한 혜택은 노인 세대에게만 머무르지 않고 성인이 된 자녀와 손자녀

들에게 미치게 된다. 이러한 메카니즘을 Esping -Andersen(2009)은 다음과 같이 표현한다.

  “(경제적으로건, 시간적으로건) 가족 내 돌봄에 대한 필요가 줄어든다면, 가족 구성원들은 서로 좀 더 자

주 만나게 된다. 매우 강하게 가족화된 복지모델은 가족의 연대를 조성하는데 오히려 나쁜 영향을 미친다.” 

  연금제도의 확대는 자녀 세대의 노부모 세대에 대한 경제적 부양 부담을 줄여줄 수 있으며, 보육이나 

노인돌봄 서비스의 확대 역시 돌봄에 대한 가족 구성원들의 부담을 줄여준다. 즉, 각 개인은 복지인식을 

형성함에 있어서 자신의 생애주기에 의한 수혜만을 고려하는 것이 아니라, 다른 생애주기 단계에 속해 있

지만 ‘확장된 자아’에 해당하는 여타 가족 구성원의 이해까지를 고려하게 될 수 있다. 이런 경우, 돌봄이

나 부양 부담의 감소는 일반의 예상과 달리 가족 구성원 간 상호작용의 증가로 이어질 뿐만 아니라(정재

기, 2007), 정부의 기능과 역할에 대한 세대 간의 이해 차이를 좁혀 세대 간의 갈등을 줄이는 기능을 하게 

된다(Kohli, 2010).  

  아동과 노인은 세대 간 관계 측면에서 보면 가족 내에서 연결되어 있기에, 한쪽으로 흘러간 자원은 

다른 한쪽에게도 이득이 된다(Esping-Andersen & Sarasa, 2002; Kohli, 2010; Uhlenberg, 2009). 더욱이 가

족 내 현금이전을 분석한 연구들에서 밝혀졌듯이 노인 세대가 자녀세대에게 이전하는 액수가 받는 것보다 

더 크다는 점을 감안하면(Albertini et al, 2007; 황남희 등, 2014), 연금이나 의료 등 노인 세대를 주 수혜

대상으로 삼는 복지제도의 효과는 노인 세대에 한정되지 않을 것이라고 추론할 수 있다. 특히, 연금은 노

인 세대의 빈곤 뿐만 아니라, 같은 가구에 속해 있는 아동의 빈곤을 낮추는데도 작용할 수 있기 때문이다

(Uhlenberg, 2009)4). 80년대 미국의 총사회조사(General Social Survey)와 가족 및 가구에 대한 조사

(National Survey of Families and Households)를 분석한 Uhlenberg(2009)에 따르면 ‘가장 불리한 위치에 

있는 아동’은 그렇지 않은 경우보다  물질적으로 가난하거나, 건강 상태가 나쁘거나, 교육수준이 낮은 ‘불

3) 일반사회조사(General Social Survey)에 있는 “지난 6개월간 중요한 문제를 논의했던 적 있는 성인 5명을 꼽아보라”는 문항에 

대해서 85년 미국의 조사자료를 통해 구체적으로 분석한 Uhlenberg (2009)에 따르면 70대 이상 응답자 중에 혈족 관계 밖에 

있는 30대 미만의 성인을 논의 대상자로 응답한 경우는 1명도 없었고, 응답자가 30대 미만인 경우에도 혈족이 아닌 70대 이상

인 사람을 논의 대상자로 꼽은 경우는 없었다. 이러한 결과는 가족이 타 세대(또는 다른 생애주기)에 속한 사회구성원과의 관

계를 경험하게 되는 전형적인 공간임을 보여준다. 

4) 2017년 3월 복지부의 보도자료 “도움이 필요한 조손가정, 좀 더 세심하게 살피겠습니다”에 따르면 2015년 조손가구는 15만 3

천 가구인데, 2035년 32만 1천 가구까지 증가하게 될 전망이다. 김태완·이주미(2017)에 따르면 2016년 전체 아동가구의 빈곤율

이 5.9%인 반면, 조손 및 소년소녀가구는 75.8%에 육박하고 있다. 그러므로 연구자들은 한국의 경우, 기초연금이나 및 국민연

금의 증액은 조손가구에 속한 아동의 빈곤을 개선하는 효과를 기대할 수 있다고 전망한다.
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리한 위치에 있는’ 조부모를 갖는 경우가 많았다. 이러한 상황에서 특히 연금은 노인 세대의 빈곤뿐만 아

니라, 같은 가구에 속해 있는 아동의 빈곤을 낮추는데도 작용할 수 있다(Uhlenberg, 2009; 김미숙과 정경

희, 2009). 

  연금에 대한 지출이 충분히 이루어지지 못한다면, 그것은 가족 내에서의 세대 간의 갈등으로, 그리고 

현재 주 담세자로서 비용을 부담하면서도 본인들의 미래에 대해서 불안해하는 청장년 세대와 연금수급세

대 간의 갈등으로 이어질 가능성이 크다. 아동이나 청년에 대한 지출 역시 마찬가지다. 노동시장에서 활동

하기 취약한 세대에 대하여 정부의 책임수준이 충분하지 않은 경우, 결국 계보학적 의미에서의 세대(즉, 

가족 내 세대) 간의 사적이전이 증가할 수밖에 없다. 

  물론 어떤 경우에는 정부가 ‘재가족화’ 정책을 추진하여 계보학적 의미에서의 세대 내 이전을 촉진하

는 정책을 사용하기도 한다. 예를 들어, 일본의 경우 2013년부터 조부모가 손자녀에게 교육자금을 증여하

는 경우 1,500만 엔까지 과세하지 않는 제도를 시행중이다. 미약한 정부의 역할을 가족 계보 내에서 보충

할 수 있게 하는 이러한 정책은 한편으로는 가족 내에서의 갈등을, 한편으로는 사회 구성원 간의 계층 갈

등을 촉진할 위험이 있다(Uhlenberg, 2009). 정부 예산의 노인편향성은 결국 노인세대만의 이익으로 평가

하기는 어려운 것이다. 

  어린이를 대상으로 하는 보육, 교육 서비스와 노인 등 요보호자를 대상으로 하는 돌봄 서비스의 확대 

등 복지국가의 탈가족화 역시 세대 갈등을 완화하는데 기여할 수 있다. 2차 인구변환 이후 전 세계적으로 

진행된 가족의 변화에 따라 노인수발이나 아동 돌봄에 활용할 수 있는 가족 구성원 자체가 감소하게 되면

서 가족이 직접 담당할 수 있는 가사노동의 양 자체가 축소되었다5). 이러한 상황에서 복지제도의 발달은 

가족 내 세대 간의 부양과 돌봄 부담을 줄여 세대 간 갈등을 줄이는 결과를 가져올 수 있다. Daatland & 

Lowenstein(2005)이 유럽 5개국의 가족의 연대수준을 복지국가의 발달과 연결하여 분석한 결과, 복지국가

의 발달이 가족을 약화시킨다는 일반의 인식과 달리 복지국가의 발달이 노부모-성인자녀의 세대 간 연대

를 약화시키지 않는 것으로 나타났다. 사회서비스의 발달은 가족들의 상호 작용 자체를 감소(crowd-out)

시키지 않았으며, 가족들의 돌봄 형태를 정서적이고 사회적인 영역으로 변화시키는 질적 변화를 야기한 

것으로 분석되었다. 

  복지 공급에 있어서 가족의 책임성을 강조하는 사회에서는 오히려 가족 내부 구성원 간, 세대 간 관

계가 악화될 수 있다(장경섭, 2009). 우리나라에서는 부모의 소득이 높을수록  자녀나 손자녀 등 친족과의 

접촉 빈도가 높아지는 것으로 나타났는데(정재기, 2007), 이는 공적연금제도가 미성숙하여 현재의 30~50대

에게 이중부담6)의 문제가 발생하기 때문인 것으로 추정된다. 즉, 공적연금제도의 미발달로 인해 노인이 

된 부모에 대한 경제적 부양책임을 느끼게 되는 중장년 자녀세대가 결국 부모세대와의 만남 빈도를 줄이

는 선택을 하게 되는 것이다. 이러한 상황에서 자녀세대 역시 정부의 노후소득보장 책임 확대에 대하여 

‘자기이해’를 갖게될 수 있다. 

5) 이러한 변화는 가족·정부가 담당해야 할 기능과 역할에 있어서 세대 간 갈등은 물론 남성과 여성 간의 역할 및 인식 차이로 

인한 갈등과도 결부되어 있기에 Bonoli & Hausermann(2009)은 향후 사회정책형성의 갈등선(conflict line)은 전통적인 갈등축

인 수직적 계층구조에 세대 갈등과 젠더 갈등 세 요인으로 압축될 것이라 전망한 바 있다. 90년대 이후 스웨덴 복지국가의 변

화과정에서 나타난 재가족화에 대해 연구한 Ulmanen & Szebehely (2015)은 노인돌봄서비스의 수급조건이 까다로워지면서 고

학력 노인은 시장의 서비스에, 저학력 노인들은 ‘딸’들의 돌봄에 더 의존하게 되는 이중화 양상이 나타났음을 지적한다. 젠더 

갈등은 본 연구에서 주된 문제의식에서는 벗어나 있는 관점이기에 추후 별도의 연구가 필요하겠지만, 위 연구에서의 ‘딸’과 

‘시장’은 결국 자녀의 부담 증가(혹은, 후세대에 돌아갈 몫의 감소)를 의미한다는 점을 고려할 필요가 있다.

6) 이중부담에 대해서는 김연명(2015)를 참조하시오. 
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자기이해와 ‘확장된’ 자기이해

   자기이해요인은 두 흐름으로 나누어 살펴볼 필요가 있다. 우선, Pierson(2001)의 분류방식에 따라 ‘구 

정치’, 즉, 전통적인 복지국가의 확대를 설명하는 방식에 따라 각자가 속한 계급적 이해관계에 의해 복지

인식이 형성된다고 보는 견해가 있다. 이는 자본주의 경제질서 하에서 노동자 계급은 탈상품화 효과와 연

대효과로 인해, 자본가 계급은 비용부담과 시장원리 약화에 대한 우려 때문에 복지국가의 발달정도와 각

각 이해관계를 갖기 때문이다(김영순·여유진, 2011). 이러한 관점에서는 각 개인의 복지에 대한 인식과 복

지 확대에 대한 입장은 자신이 속해 있는 계급의 이해관계에 따라 형성된다고 간주하며, 복지확대는 노동

계급의 공고한 지지를 통해 가능하였던 것으로 본다(Shalev, 1983). 

  하지만 계급 요인의 설명력은 복지국가를 구성하는 사회적 요인들이 70년대부터 변화하기 시작하면

서 흔들리게 된다. Esping-Andersen(1996)은 이러한 변화를 기존의 사회보장제도와 새롭게 등장하는 위험 

간의 괴리의 증가 및 노령화, 성장 둔화 등의 탈산업화로 설명한다. 복지국가 개혁에 대한 압력은 제조업

의 비중이 감소하고 서비스업의 중요도가 증가하는 탈산업화에서 기인한 것이다(Kersbergen & Vis, 2014, 

332-333). 탈산업화 이후 다양한 행위자들의 인식을 계급론과 같은 단일한 틀로 포착하기에는 한계가 있었

을 뿐만 아니라, 행위자들의 선호 역시 다양화되어 ‘하나의 복지국가’에 대한 입장이 아닌 각 개인의 생애

주기적 위치에 따라 연금, 보육서비스, 의료 등 각 제도별로 선호가 다변화되었다(Ponza et al, 1988). 

  복지국가의 황금기가 한계에 봉착한 이후, 계급과 계층 외에 여타의 균열지점들도 사회의 전면에 부

상하기 시작하였는데, 최근에 와서 특히 생애주기적인 위치 따른 세대, 그리고 세대 간의 차이가 사회정책 

결정과정의 새로운 단층선으로 부각되었다(Bonoli and  Häusermann, 2009). 전통적인 갈등인 계급과 계층

의 격차를 보정하기 위해 확대되어온 복지국가가, 연령에 따라 귀속되는 정책 수혜집단들(연금의 경우 노

년층, 보육,교육의 경우 아동·청소년 등) 사이의 형평성을 저해하며 세대 간 격차를 확대시키는 제도로 지

목되고 있는 것이다. 이러한 주장의 발단이 되었던 Preston(1984)의 연구에 따르면 저출산으로 인해 아동

의 수가 감소하고 평균 수명연장으로 노인인구가 증가하였지만 가용자원이 비탄력적인 상황에서 연금과 

같은 노인 세대를 위한 지출과 아동-청소년 세대를 위한 지출 간에 일종의 상쇄관계가 발생한다고 주장하

였다. 특히, 미국에서 70년대 이후 감소한 노인빈곤은 아동의 희생 하에 가능하였고, 이는 두 집단의 투표

능력 차이로 인하여 노인을 위한 정책의 확장속도가 더 빨랐다는 것이다. 2010년도 세계 48개국에 대한 

비교연구를 통해서 위와 같은 경향성이 다른 나라에서도 나타나는지 살펴본 Pampel and 

Williamson(1985)은  노인세대가 전체 인구에서 차지하는 상대적인 비중에 따라서 1인당 공적연금지출수

준(public pension expenditure per capita)가 커지는 것을 발견하였다. 

 그렇다면 이러한 노인편향성이 노인 세대만의 이기심만을 충족시키는 것일까? 이 질문은 “노인에게 돌

아간 급여가 타 세대에게도 돌아가는가?”로 치환될 수 있다. 이에 대한 실증연구들의 대답은 “그렇다”는 

것이다. 더욱이 가족 내 현금이전을 분석한 연구들에서 밝혀졌듯이 노인 세대가 자녀세대에게 이전하는 

액수가 받는 것보다 더 크다는 점을 감안하면(Albertini et al, 2007; 황남희 등, 2014), 연금이나 의료 등 

노인 세대를 주 수혜대상으로 삼는 복지제도의 효과는 노인 세대에 한정되지 않는다. 

  Goerres & Tepe (2010)는 각 세대가 본인의 생애주기적 위치에 기반한 이익(age-based self-interest)만

을 추구하고 있는 것은 아님을 복지국가의 기능별 선호에 대한 분석을 통해 주장한다. 현대의 정치체제 

하에서 개인의 정치적 선호는 투표행위를 통해 제도의 구성과 운영에 영향을 미치게 된다. 만일, 노인의 
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인구비중이 높아지는 상황에서 노인 세대가 본인들의 이익만을 주장한다면 연금이나 의료를 제외한 나머

지 영역에 대한 노인층의 선호는 낮아야 한다. 이에 대해서 그들은 각 개인의 생애주기적 위치에 기반한 

이익(age-based self-interest)이 가족을 통해 경험하는 연대감과 세대 관계(Family solidarity and 

intergenerational ties)에 의해 달라질 수 있다고 주장하였고, 이를 노인 세대의 직접적인 물질적 이익과 

관계되지 않는 공공아동지출에 대한 인식을 통하여 분석하였다. 노인 세대는 어린 자녀가 없기에, 아동을 

대상으로 공공정책과 직접적인 연관관계를 갖진 않지만 손자녀나 조카 등과 혈연적 관계망 내에서 상호작

용하기에 이들을 위한 정부의 지출에 대한 부담의향을 -그것이 이기적인 동기이건, 이타적인 동기이건 간

에- 갖게 된다. 즉, 아동에 대한 지출이 노인들에게 미래에 돌아올 이익이라고 인식하고 있다는 것이다. 

이 경우, 아동복지를 위한 복지지출은 노인 세대의 이익을 증진하는 결과로 귀결될 뿐만 아니라 한정된 

자원을 둘러싼 세대 간의 잠재적인 갈등은 존재하지 않는 허위관계로 해석될 수 있다.  

  본 연구가 주목하는 부분은 바로 이 지점이다. 최근 10년간 우리는 수급조건이 ‘연령’ 또는 ‘세대’에 

의해 결정되는 기초노령연금(2008), 노인장기요양보험(2008), 기초연금(2014), 보편적 무상보육서비스(2013), 

양육수당 보편화(2013) 등의 제도를 급격하게 확장하였으며, 주로 인구학적 요건에 따라 전국 단위에서 급

여를 제공하였기에 경험의 확산도 상당히 빨랐다. 그렇다면, 이러한 제도의 변화가 각 세대의 인식을 어떻

게 변화시켰을까? 각 세대는 더 자신만의 이해를 추구하게 되었을까, 아니면 타 세대의 이해도 고려하게 

되었을까? 본 연구가 대비시키고자 하는 부분은 노인세대에 있어 자신의 생애주기적 이해와 직접 결부되

지 않는 복지제도(예를 들어, 노인의 경우 보육정책)에 대해 노인세대의 선호는 어떻게 변하였는지, 손자

녀와 밀접한 관계를 갖는 노인집단과 그렇지 않는 노인집단의 선호는 어떻게 변화하였는지 이중차분기법

을 통해 집단별로 다르게 나타나는 정책의 효과를 분석하여 복지인식에 영향을 미치는 ‘자기(self)’의 범주

가 어디까지인지 확인하는 것이다. 이를 확인하기 위한 연구가설은 다음과 같다. “가구 내에 아동이 있는 

노인이 가구 내 아동이 없는 노인에 비해서 아동가족지원 영역에서의 정부의 적극적 역할에 대한 동의수

준이 더 높게 나타날 것이다.”

분석자료 

  본 연구는 이중차분모형을 도입하여 2013년 영유아 전 계층 무상보육 및 양육수당 지급 실시 전후 

노인세대 내에 해당 정책의 수급자가 있는 집단과 없는 집단을 구분하여 해당 영역에 대한 우리 사회 구

성원들의 복지인식의 변화를 비교한다. 

  이러한 연구목표를 달성하기 위해서 분석에는 한국복지패널 복지인식부가조사자료를 활용한다. 한국

복지패널은 각 연도마다 별도의 주제(special issue)를 개발하여 아동, 장애인, 복지인식 세 주제에 대해 3

년 주기로 조사를 시행하고 있으며, 복지인식조사는 2차(2007)·5차(2010)·8차(2013)·11차(2016)에 시행되었

다. 복지인식 부가조사에는 전반적인 사회적·정치적 인식과 태도, 성장과 분배에 대한 인식, 소득재분배에 

대한 인식, 복지재원마련에 대한 견해, 영역별 정부책임성에 대한 인식, 복지 수급자에 대한 인식 등을 포

함하고 있다. 이 자료는 본 조사에 포함되어 있는 응답자의 인구 사회학적 정보 및 영역별 복지 수혜경험, 

가구 내 수혜자 여부 등의 정보와 결합되어 분석에 투입될 수 있다. 

   본 연구에서의 처치효과인 ‘노후소득보장정책과 아동가족지원정책의 급격한 변화’는 각각 2014년 7

월의 기초연금 도입과 2013년 3월 전 계층 무상보육 및 양육수당 지급으로 보기에, 2013년 1월부터 6월 8
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일까지 조사된 8차 조사와 2016년 3월 2일부터 6월 8일까지 조사된 11차 조사자료를 분석대상 자료로 활

용한다7). 2차와 5차의 복지인식 조사의 경우 표본이 표본 가구 내 모든 가구원이 아니고 가구주와 배우자 

중 1명 또는 2명으로 구성되어 있어서 대표성을 확보하는데 문제가 있었다. 이러한 문제를 보완하기 위해

서 8차 연도에는 7차 전체 표본 가구 중 지역별, 계층별, 확률 비례 추출법에 따라 추출된 표본 가구

(2,399가구, 가구원 6,248명) 내 만 19세 이상 모든 가구원 5,050명을 대상으로 조사를 실시하였으며, 11차 

연도 복지인식 부가조사에는 8차 연도 복지인식 부가조사에 응답한 2,399가구 중 11차 연도 조사 표본에 

포함된 2,121가구의 3,634명의 가구원을 대상으로 하였다(김문길 외, 2016). 본 연구모형에서는 2012년을 

기준으로 만 65세 이상에 해당하는 1,452명의 자료를 분석하였다. 

  국제사회조사(ISSP), 그리고 그 설문과 유사하게 구성된 한국복지패널의 복지인식조사는 정부책임에 

대해 응답자에게 질문하면서 그 응답으로 인하여 응답자의 조세 부담이 늘어날 수도 있음을 전제하고 있

다. 이것은 응답자의 비체계성 문제를 완화시키기 위해서 사회조사 문항들 가운데 ‘각자의 선택에 따라 추

가적인 부담이 발생할 수도 있음을 명시하여 실천적 함의를 갖도록’ 구성된 문항으로 조사를 시행한 것이

다. 자신의 비용 부담 가능성을 전제한 상태에서 아동가족지원 개별 정책 영역에 대한 정부의 적극적인 

역할 확대의 필요성을 묻는 형태로 구성된 복지인식 설문이 응답자의 비체계적인 응답 가능성을 줄이고 

복지인식을 측정하는데 효율적인 방법이기에 본 연구에서는 아래 해당 문항들을 복지인식 측정문항으로 

활용한다. 

분석모형

 본 연구에서는 이중차분기법을 활용하여 아동가족지원영역에서 급격한 정책 변화가 있었던 2013~14년

을 전후로 노인 세대 내에서 ‘확장된 자기이해’를 가진 집단과 그렇지 않은 집단 간, 그리고 급격한 변화

가 일어나지 않은 복지영역에 대한 위 집단들의 인식 변화를 2013년에 측정된 한국복지패널 복지인식조사 

7) 분석의 초기값에 해당하는 복지패널 8차 조사는 2013년 1월부터 6월 8일 사이에 이루어졌기에,2013년 3월부터 6월 사이에 조

사된 자료에 대해서는 2013년 3월에 시행된 전 계층 무상보육 및 양육수당 지급 시행에 따라 ‘처치집단 초기값의 독립성 가정

(no effect on the pre-treatment population)’에 일부 위배된다. 위 가정을 충족시키기 위해 2010년에 조사된 5차 데이터를 쓰

는 방법도 있겠으나, 이 경우 외생적 요인의 영향에 의해서 순수한 정책효과 해석이 더 어려워질 수도 있고, 넓어진 비교기간

으로 인하여 본 연구의 주된 관심사인 ‘생애주기에 기반한 세대’의 의미가 퇴색될 수 있기에, 자료상의 한계에도 불구하고 8차 

조사 자료를 사용하였으며, 이는 본 연구의 한계이다. 

※ 다음에 열거된 각 영역의 정부지출이 늘기를 바라는지 혹은 줄어들기를 바라는지 말씀해 
주십시오. 단, ‘훨씬 더 많이’ 지출이 늘어나는 경우 이를 위해 세금을 더 거둬야 한다는 것을 염두에 

두시길 바랍니다.  [분아: 아이를 키우는 가족지원]

① 훨씬 더 많이 지출  ② 좀 더 늘려야  ③ 현재 수준으로 지출 
④ 조금 덜 지출  ⑤ 훨씬 덜 지출

※ 실제 분석에는 해석상의 편의를 위하여 ‘역코딩’하여 투입.
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8차 웨이브와 2016년에 측정된 11차 웨이브를 이중차분모형을 적용하여 분석한다. 이 때, 각 분석에서 처

치집단, 통제집단 여부는 2012년의 생애주기 단계를 기준으로 고정된다. 그러므로, 처치집단과 통제집단은 

다음과 같이 구분된다.

‘확장된 자기이해’에 따른 인식 변화를 비교하기 위해서 다음과 같은 이중차분식을 도입한다.

     (식1)

  여기서 y는 동일 세대 내에서 가족 중 복지제도의 수급경험이 있는 집단의 복지인식 변화값이며, i=1

은 아동가족지원에 대한 인식을 의미한다. 는 ‘확장된 자기이해’에 해당하는 경우를 의미하는 더미

변수로, 가족 중 수급자가 있으면 1, 아니면 0을 갖는다. 본 연구에서 설정하고 있는 ‘확장된 자기이해’는 

가구 내에 보육서비스 이용자가 있는 노인층과 그렇지 않은 노인층으로 구분하여 비교하게 된다. 는 

측정시기를 나타내는 더미변수로 11차 웨이브에 속하면 1, 아니면 0을 갖는다. 이 의 계수  은 

정책 시행 전, 즉, 8차 웨이브에서의 집단 간 차이를 의미하며, 는 정책이 없었어도 발생하였을 수 있는 

의 변화, 즉, 공통추세를 의미한다. 이 모형에서 결과적으로 주목해야 하는 값은 두 더미변수의 상호작

용 항의 계수이자 이중차분값인 이다. 그런데 문제는,  값, 즉, 노인세대와 비노인세대의 공통추세를 

가정하는 것이 현실적이지 않을 수 있다는 점이다. 그래서 선행연구들에서 복지인식에 영향을 미친다고 

알려진 이데올로기, 성별, 교육수준, 저소득가구 유무, 교육연수 등을 통제하기 위하여 분석에 투입한다.

분석결과

  본 절에서는 복지국가의 확대를 통해 세대갈등이 완화될 수 있다는 ‘갈등완화론’, 그중에서도 가족을 

통해 경험하게 되는 계보학적인 세대 사이에서의 연대감과 상호작용으로 인하여 각 개인의 생애주기적 자

기이해가 가족 내 타 구성원의 이해까지를 고려하도록 ‘확장’될 수 있다(Gorres&Tepe, 2010; 

Esping-Andersen, 2009)는 ‘확장된 자기이해(extended self-interest)’를 실증한다. 각 세대 구성원 간에 ‘확

장된 이해관계’ 여부에 의해서 복지인식과 정책 영향에 있어서 차이가 관측된다면, 복지정책의 확장으로 

인해 세대 갈등이 격화된다는 ‘갈등강화론’의 논리를 ‘확장된 이해관계’라는 경험적 경로를 통해 반박할 

수 있게 된다. 본인 세대의 이해만을 고려하는 것이 아니라, 가구 내 여타 세대에 속한 구성원의 이해관계

까지를 고려하여 복지인식을 형성하는 것이기 때문이다. 

  각 세대가 자신만의 이익, 즉, ‘자기이해’에 기반한 복지인식을 갖게 된다면 복지제도의 발전은 세대 

간 갈등을 촉발할 수 있다. 하지만 여타 가족구성원의 이익까지를 고려하여 복지제도 발달에 대한 선호가 

처치집단 통제집단 관련제도

연구문제3 가구 내 아동 있는 노인 세대 가구 내 아동 있는 노인 세대 보육제도

[표 1] 처치집단과 통제집단의 구분 
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구성되고, 정책을 통해 선호에 영향을 미치게 된다면 복지제도의 확대과정에서 세대 간 인식 격차는 좁혀

질 수도 있다. 이러한 ‘갈등완화론’의 작동경로가 타당한 것인지 한국복지패널 복지인식부가조사 데이터를 

활용하여 검증해보도록 하겠다.    

  다음 <표>에는 본 연구가 복지인식 측정문항으로 삼고 있는 아이를 키우는 가족에 대한 지원에 대한 

노인 세대의 ‘확장된 자기이해’ 여부에 따른  ‘정부책임성’ 인식의 2012년과 2015년의 평균값과 표준편차

가 제시되어 있다. 설문의 원래 최솟값은 1(훨씬 더 많이 지출되어야 함), 최대값은 5(훨씬 덜 지출되어야 

함)이었지만, 실제 분석에는 해석의 편리함을 위하여 역코딩한 값을 활용한다. 즉, 평균값이 클수록 해당 

영역에 대한 정부의 재정적 책임이 커져야 한다는 의견을 피력한 것으로 해석할 수 있다.  

  노인세대의 하부집단별 비교를 살펴보자. ‘가구내 아동이 있는 경우’는 동일 가구 내에 자녀, 손자녀, 

조카 등 만0~17세 이하의 아동·청소년이 있는 경우에 해당한다. 노인세대 응답자 가운데 가구 내에 아동

이 있는 경우는 2013년에는 107 케이스(7.4%), 2016년에는 56케이스(4.7%)였다. 가구 내 아동이 있는 노인 

집단의 경우, 2013년과 2016년 모두 가구 내 아동이 없는 노인보다 보육 부문에서 정부의 적극적인 역할

을 더 선호하고 있었다. 위 표에서 나타난 모든 차이들이 유의미한 차이를 의미하는 것은 아니기에, 이중

차분모형을 통해 ‘확장된 자기이해’의 경로가 어떻게 작동하는지 검토할 필요가 있겠다.   

 우선, ‘아동 있는 가구 지원’에 대해서 선호하지 않는다고 간주되는 노인세대의 인식 변화부터 살펴보

자. [표4]에는 2013년과 2014년의 정책변화 이전 3시기, 이후 1시기에 대한 ‘가구 내 아동이 있는’ 노인 세

대와 ‘가구 내 아동이 없는’ 노인 세대 구성원의 ‘아동 있는 가구 지원’에 대한 인식이 나타나 있다. 노인 

세대는 65세 이상에 속하는 인구집단으로 생애주기상 연금 등 노후소득보장정책에 자기이해를 가지고 있

는 세대이다. 이들 세대 가운데 가구 내에 만 17세 이하의 아동이 있는 경우와 없는 경우를 구분하여 노

인 세대 내에서 집단 간 차이와 정책의 효과를 비교하였다. 노인 세대 응답자는 보육이나 양육 등 아동을 

대상으로 하는 복지정책에 직접적인 이해관계는 없다고 볼 수 있다. 하지만 만일, 가구 내에 아동이 있는 

경우와 없는 경우에 노인 세대 내에서도 유의미한 인식 차이나 정책 효과 차이가 존재하고, 아동이 있는 

경우에 보육 영역에서의 정부의 적극적인 역할을 더 선호한다면 이는 각 개인이 복지인식을 형성함에 있

어 ‘확장된 자기이해’ 요인이 작용한다는 것을 의미한다. 2013년의 보편적 보육지원제도 도입에 상대적으

로 더 이해관계를 갖는 ‘가구 내 아동 있는’ 노인세대는 처치집단(treatment group), 그리고 ‘가구 내 아동 

없는’ 노인세대는 통제집단(control group)의 지위를 갖는다. 정책 변화의 시점이 2014년이기 때문에, 평행

추세에 대한 검정은 그 개입 이전 3시기 즉, 2007년, 2010년, 2013년의 인식 평균값의 변화를 살펴 추세를 

확인하였다. 

2013 2016

노인 

세대 

하부

집단 

비교 

아동 없음 아동 있음 Total 아동 없음 아동 있음 Total

보육

평균 3.557 3.609 3.562 3.418 3.490 3.423

se 0.700 0.637 0.694 0.725 0.598 0.718

N 1345 107 1452 1148 56 1204

[표 2] 노인 세대의 ‘확장된 자기이해’에 따른 영역별 비교
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  확인 결과, 우선 두 집단을 비교했을 때 2007년과 2010년, 2013년 세 시점 모두에서 처치집단인 ‘가구 

내 아동 있는’ 노인세대의 동의수준이 비교집단의  동의수준보다 높았다. 두 집단간 변화의 궤적이 완전히 

평행하지는 않았지만, 방향성에 차이가 있는 수준은 아니므로 통제변수를 통해 공통추세를 완화하여 적용

하였다. 또한 처치의 외생성을 검증하기 위해서 통제변수를 순차적으로 투입하여 정책효과와 기간효과의 

변화 여부를 확인하였다. 

   ‘확장된 자기이해’라는 개념은 각 개인이 복지인식을 형성함에 있어서 자기 자신의 이해관계

(self-interest)만을 고려하는 것이 아니라 아니면 가족 내에 존재하는 타 세대 구성원의 이익까지 고려할 

것이라는 가정 하에 성립 가능한 가설적 개념이다. 지금까지 이 부분에 대한 연구는 별로 이루어지지 못

하였는데, 이는 세대관계를 포착할만한 양적 연구자료가 부족하기 때문이다. 본 연구에서도 ‘확장된 자기

이해’의 항목을 구성함에 있어서 다른 세대 구성원이(즉, 노인세대 기준으로는 아동) 가구 내에 함께 살고 

있는 경우에만 ‘확장된 이해관계’를 갖는다고 코딩하였다. 이는 조사 자체가 ‘가구’ 중심이어서 원 가족으

로부터 분리하여 따로 가족을 형성한 경우, 해당 가족에 대하여 별다른 정보가 주어지지 않기 때문이다. 

이는 본 연구의 한계 지점이기도 하다. 하지만, 만일 유의미한 결과를 얻게 된다면 그것은 ‘확장된 자기이

해’ 해당자를 최소화하여 추정한 보수적인 결과이기 때문에 그 의미를 해석함에 있어서 무리는 없을 것으

로 보인다. 

 모형 1~5는 ‘가구 내 아동 있는’ 노인세대와 ‘가구 내 아동 없는’ 노인세대 즉, 노인세대 구성원 내에서 

인식변화를 비교한 결과이다. 통제변수를 하나씩 추가하며 분석한 다섯 모형 모두에서 기간효과와 ‘가구 

내 아동 있는’ 노인세대의 기저선호가 통계적으로 유의미한 수준에서 관측되었다. 통제변수는 두 집단이 

지닐 수 있는 이질성을 제거하기 위한 공변량의 의미를 갖기에, 통제변수 투입후에도 기간효과와 기저선

호의 유효성과 계수가 크게 변화하지 않은 것은 이중차분 분석의 가정 중 하나인 처치의 외생성이 확보된 

것으로 볼 수 있다.  

Mean Std. obs.

2007

통제 3.593 0.796 366

처치 3.801 0.884 29

Total 3.611 0.805 395

2010

통제 3.771 0.680 607

처치 3.901 0.676 41

Total 3.779 0.680 648

2013

통제 3.557 0.700 1345

처치 3.609 0.637 107

Total 3.562 0.694 1452

[표 3] 2007-2016 ‘아동 있는 가구 지원’에 대한 가구내 아동 있는 노인세대와 아동 없는 
노인세대의 비교 
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  다섯 모형 모두에서 부적 기간효과가 관찰되었는데, 이는 2013년에서 2016년 사이에 노인 세대 전체

에 있어서 보육지원 영역에서의 정부 역할에 대한 선호가 감소하였음을 의미한다. 또한 모든 모형에서 ‘가

구 내 아동 있는’ 노인 세대의 보육지원 영역에서의 정부 역할 확대에 대한 0.186 만큼의 기저선호가 관측

되었다. 기저선호는 2013년 정책 도입 이전에 비교집단과 통계적으로 유의미한 차이가 존재하였음을 의미

하는데, 이러한 결과는 노인 세대의 복지인식 영향요인으로 ‘가족 내 타 세대 구성원에 대한 고려’ 즉, ‘확

장된 자기이해’가 영향을 미친다는 것을 의미한다. 다만 정책의 확대에도 불구하고 유의미한 정책효과는 

나타나지 않았으므로 이러한 집단 간 차이는 계속 유지되고 있는 것으로 보인다. 

   통제변수로 투입된 항목들 가운데 이데올로기와 성별, 교육연한은 별다른 영향을 미치지 않는 것으

로 나타났다. 그런데 노인세대 구성원 내에서 저소득층일수록 보육영역 지원 확대에 대해서 선호하지 않

는 것으로 분석되었다. 이 지점을 통해서 노인빈곤문제가 지속되는 상황에서는 보육 영역에 대한 정부의 

지원 수준과 관련하여 세대 간 갈등이 비화될 수 있음을 추론할 수 있겠다.  

모형1

coef/se

모형2

coef/se

모형3

coef/se

모형4

coef/se

모형5

coef/se

기간효과
-0.184*** -0.184*** -0.187*** -0.186*** -0.186***

(0.028) (0.028) (0.029) (0.029) (0.029)

기저선호
0.115* 0.096 0.125* 0.128** 0.123*

(0.060) (0.061) (0.064) (0.064) (0.064)

정책효과

(기간×아동있음  더미)

-0.007 -0.010 -0.060 -0.061 -0.060

(0.108) (0.108) (0.109) (0.109) (0.109)

저소득더미
-0.057* -0.061** -0.059** -0.068**

(0.029) (0.030) (0.030) (0.031)

이데올로기

(매우보수=1,

매우 진보=5)

0.023 0.023 0.023

(0.016) (0.016) (0.016)

성별(여성=1)
-0.022 -0.034

(0.028) (0.030)

교육연한
-0.004

(0.003)

상수
3.577*** 3.615*** 3.551*** 3.560*** 3.598***

(0.019) (0.027) (0.048) (0.049) (0.060)

R-squared 0.019 0.020 0.023 0.024 0.024

[표 4] 이중차분분석 결과: 노인세대 중 가구 내 아동있는 경우 ‘보육지원’ 인식
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결론

  본 연구가 주안점을 둔 주제는 노인층이 인식하는 자기이해의 범위 즉, ‘확장된 자기이해’ 가설을 검

증하는 것이었다. 분석 결과, 우리 사회의 노인들은 정책에 대한 선호를 형성함에 있어 가구 내에 타 세대 

구성원의 이해관계를 함께 고려하고 있는 것으로 나타났다. 가구 내에 아동이 있는 노인의 경우 그렇지 

않은 노인 세대 구성원보다 양육 및 보육 영역에 대한 정부의 적극적 역할을 선호하는 것으로 나타났다. 

이러한 결과는 계보학적인 세대 관계에서의 경험이 사회 내에서의 세대 간 관계와 복지 영역에 대한 인식 

형성으로 이어진다는 Blome et al.(2009) 이론적 프레임이 타당할 수 있음을 보여주는 증거이다. 다만, ‘확

장된 자기이해’ 요인의 경우, 해당 집단의 기저선호는 나타났지만, 정책의 변화에 따라서 그 선호가 민감

하게 영향을 받지는 않은 것으로 보인다. 이는 한 가구 내에 살되 자신과 생애주기적 세대가 다른 가족 

구성원의 입장과 이익은 기본적으로 염두에 두고 있지만, 정책 변화에 대해서 자신의 이해만큼 민감하게 

반응하지 않는 것임을 시사한다. 이는 좀 더 장기적인 시계열 자료가 확보되면 추후 확인해야 할 과제이

다. 이러한 결과가 한국의 가족주의적 특성(장경섭, 2009) 때문인지, 아니면 모든 복지국가에서 적용될 수 

있는 맥락인 것인지에 대해서는 추후 비교연구를 통해 밝혀볼 필요가 있을 것이다. 한국 현대사회의 특성

을 전통적 가치와 근대성, 탈근대성 등 비동시적인 요인들이 동시적으로(the contemporaneity of the 

uncontemporary) 작용하는 ‘압축적 근대성(compressed modernity)’으로 정의하면서, 그로 인해 증폭된 불

안정성과 위험을 제도화된 복지제도의 미비로 인하여 ‘가족’이 오롯이 부담하게 되면서 ‘한국 가족’이 위

기에 직면해 있음을 지적해 온 장경섭(2009, 2011)의 연구를 고려할 때, ‘확장된 자기이해’의 경로가 작동

하는 것은 ‘제도화된 복지가 부족한’ 한국 가족의 맥락에서 드러나는 한시적인 특성일 가능성을 배재하기 

어렵기 때문이다.  

  그럼에도 ‘이타성’ 혹은 ‘확장된 자기이해’라는 요소가 노인층의 복지인식에 영향을 미치는 요인이 될 

수 있다는 점을 확인했다는 점은 복지국가와 세대갈등 문제를 분석함에 있어 새로운 단초를 제공해 줄 것

으로 예상된다. 자기이해요인에 입각해서 다룬 기존의 연구들은 각 생애주기적 단계에 속한 세대의 수혜

와 직결되는 제도들(예, 노인의 경우 연금제도)의 확대만을 선호하고, 자신의 세대에 직접적인 관계가 없

거나 부담을 가중시킬 수 있는 제도들(예, 노인의 경우 보육제도)의 확대는 원하지 않는다고 평가해 왔다. 

하지만 본 연구에서 각 세대의 직접적인 이해가 걸린 복지제도와 선호하지 않는다고 간주되던 제도들(예, 

노인의 경우 보육제도)에 대한 인식을 함께 분석해 본 결과, 각 세대는 자신의 생애주기에 해당하지 않는 

세대의 이해가 증진되는 정책에 대해서도 지지를 보였다8). 또한, 타 세대에 대한 이타성과는 별도로, 가족 

내 타 세대 구성원의 이익을 고려하는 ‘확장된 자기이해’가 존재한다는 것을 실증하였다. 이는 결국 사회

구성원들이 부양에 대한 사회화가 이루어지지 못하면 그것이 결국 자신과 가족의 부담이 된다는 점을 인

지하고 있다고 볼 수 있다. 결국, 정부의 보육정책 확대에 대해서 노인세대가 반대해야 할 이유가 줄어든

다는 의미이다. 이는 가족 내 세대 관계에서의 경험이 사회 내에서의 세대 간 관계와 복지 영역에 대한 

인식 형성으로 이어진다는 Blome et al.(2009) 이론적 프레임이 타당할 수 있음을 보여주는 증거이다. 하

지만 ‘확장된 자기이해’는 정책의 변화에 의해 민감하게 영향을 받거나 조정되지는 않았다. 그렇다 해도, 

타 세대의 이익을 ‘변수’가 아닌 ‘상수’로 고려하는 집단이 한 세대 내에 있다는 것은 그만큼 세대 간 충

돌이 격화되는 것을 방지하는 완충지대가 존재한다는 것을 의미한다. 이 영역을 어떻게 활용해야 할지는 

8) 2013년의 경우, ‘아이를 키우는 가족 지원’에 대한 노인세대의 선호수준은 3.56으로 프라임(35~49세) 세대의 3.51보다 더 높게 

나타났다(표7 참조).
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추후 연구를 통해 더 밝혀가야 할 것이다. 

  세대 갈등을 줄이기 위해서 비슷한 생애주기에 속한 이들을 같은 ‘세대’로 통칭하는 편의적인

(conventional) 인식의 균열지점을 발굴해야 한다. 십 수년 전, 한 영화감독이 쓴 칼럼에는 이런 내용이 담

겨 있었다. “세계는 넓어서 할 일이 많은 노인이 있고 장기 두고 막걸리 마시는 것 말고는 할 일이 없는 

노인이 있다.... 노인 일반은 없다. 살아온 햇수가 많다는 것 말고는 노인이라는 하나의 이름으로 불려 마

땅한 어떤 공통점도 존재하지 않는다9).” 본 연구에서는 같은 노인세대 또는 프라임세대에 속한 구성원이

라도 각각 가구 내에 손자녀나 노인이 있는 ‘확장된 자기이해’에 속하는 경우 같은 세대 내 그렇지 않은 

구성원들과는 다른 복지인식을 가질 수 있음을 확인하였다. 특정 생애주기 단계에 있는 집단 전체를 하나

의 이해관계를 지닌 집단으로 보기보다는 그 내부에 존재하는 다양한 하부구조를 발굴하고 동원(mobilize)

함으로써 특정한 사회 제도 및 복지 제도를 지지하는 유연한 동맹을 형성하는 정치공학적인 기술이 지속

가능한 복지국가를 위해 필요한 시점이다. 
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청년에게 희망은 고문인가 디딤돌인가? 패널자료와 베이지언 네트워크 

모형을 활용한 희망과 행복의 관련성에 대한 소득 집단별 비교

노법래(부경대학교)

제1  서론

『죽음의 수용소에서』의 저자 빅터 프랭클은 그의 저서에서 언급한 “왜(why) 사는지 아는 자는 거의 

모든 어떻게(how) 살아갈 것인가에 적응할 수 있다”라는 말을 남겼다(빅터 프랭클, 2012). 이 언급은 삶의 

근원적 토대로서 희망의 의미를 선언한 것으로 볼 수 있다. 의미와 가치를 추구하고, 그리하여 더 나은 내

일의 삶을 기대하는 것이 바로 희망을 품는 것이기 때문이다. 그러나 노동시장의 불안정성 증대와 돌봄의 

위기와 같은 새로운 사회적 위험에 직면하면서 희망을 품는 것에도 격차가 있다는 논의가 2000년을 넘어

오면서 있어왔다(山田昌弘, 2004). 여기에서 더 나아가 최근에는 미래를 약속받지 못하는 이들에게 희망은 

삶의 토대로서 “디딤돌”이 아니라 삶에 대한 더 큰 실망감을 주는 “고문”이라는 논의까지 나오고 있다. 

희망으로 고통받기보다는 “희망 회로를 냉각해” 고통을 줄이자는 주장인 것이다(古 憲壽, 2010). 희망을 

품지 않고 웅크리고 있는 것이 삶이 주는 더 큰 상처를 피하는 길이라는 회의론이 대두되는 오늘의 상황

에서 과연 그러하냐는 질문에서 본 연구는 시작한다. 

본 연구는 희망이 청년의 삶에 어떤 영향을 미치는지 실증적으로 검토하는 데 목적이 있다. 구체적으로

는 청소년기에 품은 미래에 대한 희망이 청년기 삶의 질과 어떻게 연결되는지 관찰하는 것이다. 이를 통

해서 청년기의 삶에 희망이 지니는 가치를 확인하고, 행복한 청년기를 위해 필요한 실천적인 함의를 도출

하고자 한다. 

국내 연구, 특히 실증 연구에서 본격적으로 다룬 사례는 많지 않지만 희망은 여러 학문 영역에서 학술 

주제로 활발하게 다뤄진 주제이다. 기존의 관련 연구들은 대부분 희망은 신체적, 정신적 안녕과 삶의 만족

도에 있어 긍정적인 효과가 있다는 결론을 내리고 있다. 심리학에서 희망은 정신 건강, 회복탄력성, 주관

적 삶의 만족, 스트레스 등과 같은 다양한 정서적 특성과의 관련성을 중심으로 연구가 진행되어 왔다. 교

육학에서는 청소년의 희망과 학업 성취, 학업 동기 및 학업 지속과의 관련성을 중심으로 연구가 수행되어 

왔다. 의학 맥락에서도 희망은 치료 경과와 회복 등에 있어서 영향을 미칠 수 있는 요인으로 다뤄진 바가 

있다. 이런 연구들은 각기 다른 학문적 맥락과 연구 도구를 통해 수행되어 왔지만, 전반적으로 높은 희망

은 삶에 긍정적인 영향을 미치고 있음을 지적하고 있다.     

주요한 연구 사례를 살펴보면, 희망은 미래에 대한 긍정적 전망을 제공함으로써 다양한 정서적 메커니

즘을 통해 주관적 삶의 만족과 연결되는 강력한 예측 요인으로 지적되어 왔다(Snyder et al., 2002, 

O’Sullivan, 2010).  의학적 맥락에서 수행된 연구로서 Rustøen et al.(2010)은 암 환자를 대상으로 한 연구

에서 낮은 희망을 보이는 환자들이 삶의 만족도 또한 낮음을 보여주었는데, 이는 암과 같은 심각한 도전 

상황에서도 희망이 삶에 대한 긍정적인 태도에 큰 영향을 미친다는 점을 드러낸다. 교육 분야와 관련해서
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는 Ciarrochi et al.(2007)을 들 수 있는데, 이 연구에서 저자들은 희망 수준은 청소년의 학업 성취를 결정

하는 가장 중요한 설명 요인 가운데 하나임을 관찰하였다.

희망은 다차원적 속성이 있으며, 기존 실증 연구에서도 다양한 방식으로 다뤄지고 있다. 직업적 성취에 

대한 기대는 청소년기에 미래에 대한 희망과 관련해 중요한 요소로 다룰 필요가 있다. 성공적인 직업인으

로의 성장은 청소년기 학업과 성장에 중요한 목표이며, 이시기 미래에 대한 자아상은 직업적 형태로 나타

날 가능성이 크기 때문이다. 그러나 희망 직업에 대한 성취 가능성만으로 청소년의 희망 수준을 파악하는 

것은 한계가 있다. 왜냐하면, 희망 직업의 설정부터 부모나, 교사와 같은 성인에 의해 큰 영향을 받거나, 

달성 가능성을 위해 자신의 적성과는 다른 선택을 할 가능성도 있기 때문이다. 따라서 미래에 대한 가능

성을 염두에 두면서 자아를 탐색하는 활동을 동시에 검토하는 것이 희망 수준을 살펴보는 데 유용할 것이

다.

본 연구에서 성인기의 행복과 관련해서 다양한 차원을 고려하고자 한다. 여기서는 일상의 다양한 측면

을 반영한 주관적 삶의 만족, 우울감, 자기효능감을 중심으로 청소년기의 희망과의 관련성을 관찰할 것이

다.

분석은 크게 두 단계로 수행된다. 하나는 최소자승법을 활용한 회귀분석을 통해 청소년기의 희망 수준

과 성인기의 행복과의 관련성을 검토할 것이다. 회귀분석의 장점은 행복에 영향을 미칠 수 있는 개인 특

성 변인을 통제하여 주효과인 희망이 일정한 관련성이 있는지 파악할 수 있다는 점이다. 그러나 회귀분석

은 희망과 행복 사이의 메커니즘을 관찰하기에는 한계가 있다. 이에 본 연구에서는 베이지안 네트워크 모

형(Bayesian network model)을 활용하여 변인 간 다양한 연결 구조를 드러내고자 한다.  

제2  연구 방법

1. 분석 자료

본 연구는 아동부가조사가 처음으로 실시된 4차 웨이브자료(2009년)부터, 입수할 수 있는 가장 최근의 

자료인 17차 웨이브자료(2023)를 결합하여 활용하였다.  분석에 활용된 청소년기와 성인기 자료의 결합 과

정은 다음과 같다. 패널 자료에 포함된 전체 케이스 가운데 청소년기 아동부가조사를 수행한 이력이 있으

면서, 성인기로 이행한 케이스를 선별하였다. 복수의 아동부가조사에 응한 이력이 있는 경우 아래에서 소

개할 청소년기 변수의 평균을 취하였다. 아울러 관측된 성인기 자료중 가장 뒤에 측정된 값을 자료에 결

합하였다.

청소년기 자료 가운데 희망과 관련된 첫 번째 변수로서 직업적 성취 가능성에 대한 생각은 아동부가조

사에서 1순위로 희망하는 직업에 대한 달성 가능성에 대한 5점 척도 평가 항목을 활용했다. 또 다른 희망 

관련 변수인 자아탐색 수준은 각각 4점 척도로 구성된 다섯 개의 문항(희망을 위해서 무엇을 할 것인지를 

생각, 미래를 위해 다양한 경험 노력, 진정으로 좋아하는 일을 생각하기, 나는 미래에 대한 생각도 관심도 

없음, 본인에게 중요한 것이 무엇인지 자주 생각)의 합산값을 활용했다. 이 가운데 역문항은 값을 변환하

는 작업이 수행되었다.
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성인기 행복과 관련된 세 가지 변수 가운데 주관적 삶의 질은 7개 영역(건강, 소득, 주거, 여가, 직업, 

가족관계, 사회관계)에 대한 5점 척도 설문값의 합을 사용했다. 우울감은 한국복제패널에서 우울감과 관련

하여 제공하고 있는 11개 문항의 합산값을 활용했다. 각 문항은 0점부터 3점까지 구성되어 있다. 세 번재 

행복과 관련된 변수로서 자아존중감은 패널 자료에서 관련하여 제공하고 있는 10개 문항의 합을 구해 모

형에 투입했다. 자아존중감 항목은 4점 척도로 구성되어 있다.

청소년기 빈곤 경험은 가구균등화소득을 기준으로 중위소득의 50%에 미치지 못하는 가구에 속한 경우

로 정의를 하였다. 복수의 청소년기 관측치가 있는 경우 1회라도 빈곤 경험이 있다면 빈곤 경허 집단으로 

분류했다. 성인기 경제적 지위는 해당 시기의 가구표준화 소득을 구해서 활용했다. 이와 더불어서 교육연

수, 고용지위(정규직, 비정규직, 비경활, 실업, 자영자), 거주지역규모(대도시, 일반시, 농어촌)과 함께 관측 

시점별 이상성을 검토하기 위해서 청소년기 관측점(최초시점 기준)과 성인기 관측점(최종시기)의 시간차를 

구해 회귀모형에 포함했다.

BN 추정과 베이지안 질의를 위해서는 투입되는 변수를 이분변수화할 필요가 있다. 따라서 본 분석에서

는 연속변수의 경우 중위값을 기준으로 수준이 높은 집단과 낮은 집단을 대별했다. BN추정에는 고용지위

도 포함이 되는데, 여기서는 정규직과 비경활을 하나의 집단으로 묶었다. 분석에 포함되는 청년기 집단의 

특성상 비경활 인구는 교육에 참여하고 있을 가능성이 커, 정규직과 함께 안정적인 속성을 지니고 있는 

집단으로 다루었다. 여타의 집단(비정규, 실업, 자영자)은 안정적인 고용지위를 획득하지 못한 경우로 보았

다. 자영자의 경우는 다소 여기에 맞지 않을 수 있는데, 분석 대상 집단에서 차지하는 비중이 낮아(2.7%) 

함께 처리했다.

최종적으로 분석에 포함된 케이스는 893건이었으며, 결측치가 있는 일부의 경우를 제외하고 실제 분석

에는 772케이스가 포함되었다. 여기서 청소년기 빈곤 경험이 있는 집단은 226건, 빈곤 경험이 없는 집단은 

546건이었다.

2. 베이지안 네트워크 모델

베이지안 네트워크(Bayesian network, BN) 분석은 변수 간의 확률적 관계를 유향비순환그래프(directed 

acyclic graph, DAG)로 표현하는 데이터기반(data-based) 방법으로 요약할 수 있다(Scutari & Denis, 2021). 

도출된 모형에서 각 노드는 변수를 나타내며, 링크(edge)는 변수 사이의 조건부 의존성(conditional 

dependency) 관계를 의미하게 된다. 이를 일반화하여 표현하면 변수 X1,X2,...Xn, 의 집합에 대해 베이지

안 네트워크는 결합 분포(joint distribution)를 다음과 같이 정의하게 된다:

P(X1,X2,...Xn)=
  



P(Xi∣Parents(Xi))   

여기서 Parents(Xi)는 DAG에서 Xi의 부모 노드(parent node)의 집합을 의미한다.

BN의 주요 강점 중 하나는 다변량의 복잡한 연관 관련 구조가 있는 정보에서 다양한 경로를 포함하는 

인과 관계를 모델링할 수 있다는 점이다. 선행 조건(evidence) E와 사건 발생 확률를 확인하기 위한 질의 

변수(queried variable) Q가 주어졌을 때 베이즈의 정리를 사용하면 Q에 대한 확률은:
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P(Q∣E)=P(E∣Q)×P(Q) / P(E) 가 된다.

BN을 통한 이런 형태의 인과 해석은 생물학, 의학, 인간의 행동과 정서를 다루는 사회과학의 여러 분야

와 같이 다양한 복잡한 매커니즘을 이해해야하는 분야에서 다양하게 활용되고 있으며, 데이터에 기반한 

추론이 활발한 빅데이터 분석 환경에서 특히 유용성이 크다고 할 수 있다.

주어진 데이터에서 베이지안 네트워크를 학습하는 과정에 대해서는 다양한 접근이 이뤄지고 있다. 가장 

일반적으로 활용되는 방법 가운데 하나는 최대우도추정(maximum likelihood estimation, MLE)으로, 다음

의 값을 최대화하는 것을 모형 도출의 기준으로 삼게 된다:

L(θ;X)=
  



P(xi∣θ)

여기서 θ는 네트워크의 매개 변인을 의미하며, xi는 개별 관측값을 의미한다

본 연구는 청소년기 희망 수준과 성인기 삶의 질과 관련된 변인 간 관련성에 대한 BN 모형 도출한 뒤, 

베이지안 질의(Bayesian query)를 통해 선행 조건으로서 청소년기의 희망 요인에 따른 삶의 질과 관련된 

변수의 발생 확률을 구하고자 한다. 변인 간 복잡한 연관 구조를 탐색하는 분석 방법의 특성상 질의 결과

에서 부분적인 차이가 있을 수 있다. 따라서 본 연구에서는 동일한 베이지안 질의를 각 10,000번씩 수행하

여 결과의 분포와 평균을 검토하는 시뮬레이션 과정을 거치고자 한다. 데이터 가공과 시뮬레이션은 통계

용 언어인 R 환경에서 수행되었으며, BN 추정은 R의 “bnlearn” 패키지(Scutari, 2017)를 활용하였다.

제3  분석 결과

1. 회귀분석 결과

BN 분석 결과를 검토하기에 앞서 세 변수의 청소년기의 빈곤과 희망 수준이 행복과 관련되는 세 가지 

성인기 요인에 미치는 영향을 회귀분석을 통해서 살펴보고자 한다. [표 1]은 주관적 삶의 만족을 결과 변

수로 회귀분석을 수행한 결과를 정리한 것이다. 빈곤 경험의 영향을 체계적으로 검토하기 위해서 전체 집

단을 대상으로 한 모형과, 빈곤 경험이 없는 집단과 있는 집단을 각각 나누어서 회귀 분석 모형을 검토하

였다.

전체 집단을 대상으로 한 회귀분석 결과 청소년 시기의 희망과 관련된 두 변인이 모두 유의미한 수준

에서 성인기의 주관적 삶의 만족과 정적 방향으로 관련이 있는 것으로 나타났다. 청소년기의 빈곤 경험은 

이와 반대로 성인기의 주관적 삶의 만족에 확률적으로 유의미한 수준에서 부정적인 관련성이 포착되었다.

빈곤 경험을 중심으로 집단을 구분하여 결과를 비교한 결과 두 집단 사이에 일정한 차이가 있는 것으

로 나타났다. 빈곤 경험이 없는 집단의 경우 자아탐색의 통계적 유의미성은 관찰하지 못했으며, 직업성취

와 관련된 변인은 여전히 확률적으로 유의미한 차이가 있는 것으로 나타났다. 그러나 빈곤을 경험한 집단

에서는 희망과 관련된 두 변인 모두에서 통계적으로 유의미한 관련성을 확인하지 못했다.
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[표 1] 회귀분석 결과(주관적 삶의 만족)

*** p<.001 ** p<.01 * p<.05

[표 2]는 성인기 우울감을 결과변수로 회귀분석을 수행한 결과를 제시한 것이다. 주관적 삶의 만족과 달

리 전체 집단을 대상으로 한 모형에서 청소년기 빈곤 경험은 확률적으로 유의미한 영향이 없는 것으로 나

타났다. 그러나 두 희망 관련 요인은 확률적으로 유의미한 수준에서 성인기 우울감과 부적인 관련성을 보

였다. 빈곤 경험에 따라 집단을 구분한 경우 자아탐색 수준은 청소년기 빈곤 경험이 있는 집단에서 유의

미한 부적 관련성이 관찰되었으며, 직업성취에 대한 기대 수준은 빈곤 경험이 없는 집단에서 유의미한 수

준으로 부적 관련성이 있는 것으로 나타났다.

변수

전체집단 비빈곤집단(청소년기) 빈곤집단(청소년기)

B S.E.  t Sig. B S.E.  t Sig. B S.E.  t Sig.

(Intercept)   16.020 2.566 6.243 *** 15.620 3.011 5.189 *** 13.205 4.919 2.685 ** 

청소년_빈곤경험(Y) -1.165 0.262 -4.446 ***

청소년_희망(탐색) 0.127 0.057 2.232 *  0.077 0.064 1.190    0.227 0.117 1.935 .  

청소년_희망(직업성취) 0.254 0.095 2.662 ** 0.339 0.110 3.072 ** 0.104 0.190 0.545    

성인기_가구소득 0.000 0.000 3.574 *** 0.000 0.000 3.099 ** 0.000 0.000 1.906 .  

성별(=남) 0.783 0.228 3.437 *** 0.702 0.260 2.698 ** 1.102 0.500 2.204 *  

성인기_연령 -0.110 0.127 -0.869    -0.010 0.148 -0.067    -0.130 0.254 -0.514    

성인기_교육수준 0.213 0.066 3.230 ** 0.250 0.074 3.398 *** 0.172 0.150 1.150    

성인기_건강 1.308 0.179 7.318 *** 0.888 0.212 4.184 *** 1.852 0.351 5.280 ***

성인기_고용(=비정규) -1.218 0.298 -4.087 *** -1.051 0.344 -3.059 ** -1.474 0.623 -2.364 *  

성인기_고용(=비경활) -1.350 0.309 -4.372 *** -1.215 0.351 -3.468 *** -1.059 0.685 -1.545    

성인기_고용(=자영자) -1.994 0.656 -3.039 ** -2.610 0.686 -3.807 *** 1.055 1.799 0.586    

성인기_고용(=실업) -1.234 0.483 -2.558 *  -0.394 0.563 -0.700    -2.469 0.999 -2.473 *  

성인기_지역(=일반시) -0.378 0.232 -1.629    -0.298 0.259 -1.149    -0.243 0.490 -0.496    

성인기_지역(=농어촌) 0.640 0.398 1.609    0.620 0.497 1.248    0.709 0.720 0.984    

시차 0.123 0.128 0.959    0.073 0.146 0.498    -0.002 0.274 -0.008    

R^2: .221 / d.f.: 756 R^2: .153 / d.f.: 531 R^2: .307 / d.f.: 211
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[표 2] 회귀분석 결과(우울감)

*** p<.001 ** p<.01 * p<.05

[표 3]은 자아존중감을 결과변수로 회귀분석을 수행한 결과를 정리한 것이다. 전체 집단을 대상으로 한 

분석에서 청소년기의 빈곤 경험은 확률적으로 유의미한 수준에서 성인기 자아존중감과 부적인 관련성이 

있는 것으로 나타났다. 희망과 관련된 요인은 자아탐색 수준이 자아존중감과 유의미한 수준에서 정적인 

관련성 관찰되었다. 집단을 구분한 분석 결과에서도 자아탐색 수준은 유의미한 수준에서 자아존중감과 정

적인 관련성이 있는 것으로 나타났으며, 직업성취에 대한 기대 수준에서의 의미 있는 관련성은 관찰하지 

못했다.

변수

전체집단 비빈곤집단(청소년기) 빈곤집단(청소년기)

B S.E.  t Sig. B S.E.  t Sig. B S.E.  t Sig.

(Intercept)   13.880 3.347 4.148 *** 19.100 3.955 4.828 *** 9.785 5.747 1.703 .  

청소년_빈곤경험(Y) 0.248 0.342 0.725    

청소년_희망(탐색) -0.173 0.074 -2.340 *  -0.116 0.085 -1.373    -0.325 0.137 -2.374 *  

청소년_희망(직업성취) -0.386 0.125 -3.098 ** -0.567 0.145 -3.909 *** -0.092 0.223 -0.412    

성인기_가구소득 -0.000 0.000 -1.055    -0.000 0.000 -0.677    -0.000 0.000 -0.746    

성별(=남) -1.244 0.297 -4.188 *** -0.651 0.342 -1.906 .  -2.634 0.584 -4.509 ***

성인기_연령 0.165 0.166 0.999    -0.119 0.195 -0.612    0.198 0.297 0.667    

성인기_교육수준 -0.191 0.086 -2.221 *  -0.338 0.097 -3.494 *** 0.133 0.175 0.758    

성인기_건강 -1.422 0.233 -6.103 *** -0.676 0.279 -2.423 *  -2.260 0.410 -5.515 ***

성인기_고용(=비정규) 0.669 0.389 1.720 .  0.430 0.451 0.954    1.520 0.728 2.086 *  

성인기_고용(=비경활) 0.755 0.403 1.874 .  0.037 0.460 0.081    1.804 0.801 2.254 *  

성인기_고용(=자영자) 4.102 0.856 4.792 *** 5.070 0.901 5.629 *** -1.127 2.102 -0.536    

성인기_고용(=실업) 1.835 0.630 2.915 ** 0.818 0.740 1.106    3.448 1.167 2.955 ** 

성인기_지역(=일반시) 0.284 0.302 0.938    -0.136 0.340 -0.399    0.822 0.573 1.434    

성인기_지역(=농어촌) 0.212 0.519 0.409    0.403 0.653 0.617    0.104 0.842 0.124    

시차 -0.100 0.167 -0.598    -0.003 0.192 -0.016    0.275 0.320 0.861   

R^2: .139 / d.f.: 756 R^2: .134 / d.f.: 531 R^2: .361 / d.f.: 211
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[표 3] 회귀분석 결과(자아존중감)

*** p<.001 ** p<.01 * p<.05

회귀분석 결과를 전체적으로 정리하면 다음과 같은 함의를 도출할 수 있다. 첫째, 청소년기의 희망과 

성인기의 삶의 질 사이에는 복잡한 관련성이 있는 것으로 보인다. 빈곤 경험에 따라 집단을 달리했을 때 

희망과 관련된 변인의 관련성이 다르게 포착되는 점을 통해서 청소년기의 빈곤 상황이 중요한 맥락으로 

작용할 수 있음을 유추할 수 있다. 또한, 본 연구에서 활용한 두 가지 희망 관련 요인이 성년기 삶의 질을 

드러내는 세 가지 결과변수에 대해서 각기 다른 관련성을 보인다는 점에서 이들 요인 사이에 다양한 경로 

구조가 있을 수 있음을 생각해 볼 수 있다.

둘째, 세부적인 패턴에는 차이가 있으나 청소년 시기의 희망 수준이 성인기의 삶의 질에 중요한 영향을 

미친다는 점을 확인할 수 있었다. 청소년기 변인과 성년기 변인 관측 기간 사이에 평균 9.7년의 차이가 있

음에도 불구하고 이와 같은 관련성이 포착된다는 점은 청소년기의 경험이 생애사에 걸쳐 장기적인 영향을 

미칠 수 있음을 뜻한다. 

변수

전체집단 비빈곤집단(청소년기) 빈곤집단(청소년기)

B S.E.  t Sig. B S.E.  t Sig. B S.E.  t Sig.

(Intercept)   19.460 3.290 5.914 *** 19.120 3.949 4.842 *** 16.315 5.866 2.781 ** 

청소년_빈곤경험(Y) -0.838 0.336 -2.496 *  

청소년_희망(탐색) 0.422 0.073 5.796 *** 0.297 0.084 3.517 *** 0.706 0.140 5.051 ***

청소년_희망(직업성취) 0.090 0.122 0.736    0.227 0.145 1.564    -0.093 0.227 -0.411    

성인기_가구소득 0.000 0.000 0.080    0.000 0.000 0.023    -0.000 0.000 -1.436    

성별(=남) 0.767 0.292 2.626 ** 0.403 0.341 1.180    1.834 0.596 3.076 ** 

성인기_연령 -0.159 0.163 -0.979    -0.044 0.195 -0.225    0.027 0.303 0.090    

성인기_교육수준 0.158 0.084 1.869 .  0.269 0.097 2.778 ** -0.251 0.179 -1.407    

성인기_건강 1.498 0.229 6.541 *** 0.903 0.278 3.243 ** 2.352 0.418 5.624 ***

성인기_고용(=비정규) -1.605 0.382 -4.200 *** -1.430 0.451 -3.172 ** -2.916 0.744 -3.921 ***

성인기_고용(=비경활) -1.603 0.396 -4.050 *** -1.247 0.460 -2.714 ** -2.755 0.817 -3.372 ***

성인기_고용(=자영자) -1.155 0.842 -1.373    -1.842 0.899 -2.049 *  2.370 2.146 1.105    

성인기_고용(=실업) -2.131 0.619 -3.445 *** -1.698 0.739 -2.299 *  -3.848 1.191 -3.231 ** 

성인기_지역(=일반시) -0.031 0.297 -0.104    0.152 0.340 0.447    -0.325 0.585 -0.556    

성인기_지역(=농어촌) 1.131 0.510 2.218 *  1.557 0.652 2.389 *  0.057 0.859 0.066    

시차 0.218 0.164 1.329    0.178 0.191 0.933    -0.010 0.326 -0.030    

R^2: .170 / d.f.: 756 R^2: .110 / d.f.: 531 R^2: .359 / d.f.: 211
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셋째, 청소년기의 빈곤 경험은 성인기의 삶의 질과 정서 특성에 일관되게 중요한 영향을 미침을 확인했

다. 빈곤 경험의 영향은 전체 집단을 대상으로 한 회귀분석에서 드러나는 바와 같이 직접적인 성격을 지

닐 수 있다. 또한, 빈곤 경험 유무에 따라 집단을 나누어 회귀분석을 수행했을 때, 결과가 달라지는 패턴

을 통해서 희망 수준과 같은 청소년기의 경험이 성인기의 삶에 영향을 미침에 있어 맥락적 요인, 혹은 조

절 요인과 같은 방식으로 영향을 미칠 수도 있음을 탐색적으로 확인할 수 있었다.

회귀분석 결과의 이와 같은 함의는 방법론적 측면에서 본 연구에서 BN을 채택한 것과 같이 요인 간 복

잡한 경로를 데이터에 기반해서 추출해내는 분석 방법의 유용성을 함께 제기한다. 이어지는 BN 분석 결

과에서는 회귀분석에서 탐색적으로 확인하였으나, 명확하게 관찰하기는 어려웠던 청소년기 희망과 성인기 

삶의 질 사이의 경로 구조를 검토하고자 한다. 

2. 베이지안 네트워크 분석 결과

[그림 1]은 청소년기 빈곤, 희망 수준과 성인기의 주요 특성을 이분변수로 변환한 다음 베이지안 네트워

크 모형 도출한 결과를 제시한 것이다. 그래프 구조로 표현된 [그림 1]에서 노드(node)는 변수를 의미하며, 

화살표로 표현된 엣지(edge)는 영향력의 방향을 의미한다. 그림에서 확인할 수 있는 바와 같이 청소년기

의 영향요인(ADOL)이 성인기(ADULT)의 삶에 다양한 경로로 영향을 미치고 있음을 확인할 수 있다. 

가장 중요한 선행 요인으로 포착된 것은 청소년기의 빈곤 경험인 것으로 나타났다. 청소년기의 빈곤 경

험은 직접적으로 성인기의 삶의 만족도와 빈곤, 교육 수준에 영향을 미칠 뿐만 아니라 청소년기에도 희망

과 관련된 두 요인에 영향을 미치는 것으로 나타나, 복합적인 경로로 성인기 삶에 영향을 미치는 것을 확

인했다.

청소년기의 희망 수준과 관련된 두 변수는 모두 성인기의 삶의 만족에 영향을 미치는 선행 조건인 것

으로 나타났다. 청소년기의 자아탐색 수준과 직업적 성취 기대 수준 모두 성인기의 자아존중감에도 직접

적인 영향이 있는 것으로 나타났다. 성인기 삶에 대한 전반적인 만족 수준은 다시 성인기의 우울감, 자아

존중감, 교육 수준의 선행 조건으로 작용하는 것으로 나타났다. 성인기의 고용지위는 성인기의 교육 수준

과 빈곤 수준에 선행 조건으로 작용하는 것으로 드러났다. 

도출된 모형을 통해 청소년기의 희망 정도는 전반적인 수준에서 성인기의 삶의 질에 중요한 영향을 미

치는 것을 알 수 있었다. 다만 청소년기의 빈곤 경험이 희망에 영향을 미침을 통해 게층에 따라 희망이 

성인기의 삶의 만족도와 연결되는 정도가 달라질 수 있음을 확인할 수 있다.
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[그림 1] 베이지안 네트워크 추출 결과 

[그림 2]는 도출된 BN 모형에 베이지안 질의(Bayesian query)를 활용하여 선행 조건(conditions)에 따른 

후행 사전(event)확률 변화를 관찰한 시뮬레이션 한 결과이다. 각 그림은 시뮬레이션 결과의 분포를 보여

주고 있으며, 분포 양상 비교의 편이성을 위해서 상자그림을 중앙에 위치시켰다. 선행 조건은 빈곤경험여

부-자아탐색수준-직업성취기대 순으로 조건을 조합하여 삶의 만족도가 높을 확률을 구하였다. 예를 들어, 

가장 왼쪽의 “NON_HH”는 비빈곤-높은자아탐색-높은직업성취기대를 의미하며, 가장 오른쪽의 “Pov_LL”

은 빈곤-낮은자아탐색-낮은직업성취기대를 의미한다.   

그림에서 확인할 수 있는 바와 같이 성인기 삶의 만족도는 청소년기의 빈곤 경험에 따라 차이가 크게 

발생하는 것을 알 수 있다. 빈곤을 경험하지 않은 경우 약 50%의 확률의 삶에 대한 만족도가 높다고 응

답하지만, 빈곤을 경험한 경우는 약 30% 수준으로 낮게 나타났기 때문이다. 빈곤 경험이 삶의 만족에 전

반적으로 큰 영향을 미치는 가운데 희망 수준이 세부적인 영향을 미치는 것으로 나타났다. 두 가지 희망 

조건 모두에서 높은 경우와 모두 낮은 경우에서 약 12% 전후의 확률 차이가 있는 것으로 나타났으며, 이

는 빈곤, 비빈곤 조건에서 공통적으로 발견되었다. 다만 희망 수준이 각각 한 변인에서만 높은 조건 사이

에는 확률 차이가 의미있게 나타나지 않았다. 
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[그림 2] 청소년 빈곤-희망 집단별 시뮬레이션 결과(주관적만족)

[그림 2]는 앞서 수행한 베이지언 질의와 동일한 조건의 조합을 활용하여 우울감 수준이 높을 확률을 

시뮬레이션한 결과를 제시한 것이다. 우울감의 경우 빈곤 경험 조건은 확률에 큰 영향을 미치지 않는 것

으로 나타났다. 빈곤 경험이 있는 조건에서 평균의 변이가 상대적으로 더 크기는 하였으나, 전반적인 수준

에서 빈곤 경험이 없는 집단과의 명확한 차이가 관찰되지 않았다. 조건별 차이는 주로 희망 수준에서 나

타났는데, 그 가운데서도 자아탐색과 관련된 조건이 중요한 영향이 있는 것으로 나타났다. 자아탐색 수준

만 높은 경우는 두 희망 요인이 모두 높은 경우와 부분적인 차이가 있었지만, 직업성취 기대만 높은 경우

는 두 희망 수준 모두 낮은 경우에 보다 근접했기 때문이다.

[그림 2] 청소년 빈곤-희망 집단별 시뮬레이션 결과(우울감)
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[그림 3]은 앞에서 활용한 선행 조건을 동일하게 유지하고 높은 자아존중감을 경험할 확률을 추정한 결

과이다. 자아존중감은 우울감과 유사하게 빈곤 경험 여부가 전반적 삶의 만족과 같이 확률에 미치는 영향

이 크지 않는 것으로 나타났다. 자아존중감의 경우도 청소년기의 희망과 관련된 조건이 큰 영향을 미치는 

것으로 나타났는데, 우울감과는 대조되게 자아탐색과 관련된 조건보다 직업적 성취 기대와 관련한 조건이 

자아존중감에 더 큰 영향을 미치는 것으로 나타났다.

[그림 3] 청소년 빈곤-희망 집단별 시뮬레이션 결과(자아존중감)

[표 4]는 앞에서 분포 패턴을 통해 검토한 베이지안 질의 결과를 수치로 정리한 결과이다. 확률 추정에 

활용된 세 가지 사건과 선행조건의 조합에 따라 시뮬레이션 평균 값과 오차, 그리고 95%신뢰구간의 상한

치와 하한치를 함께 제시하였다. 조건별 추정 상한치와 하한치의 범위 검토를 통해서 앞에서 검토한 결과

가 확률적으로 유의미한 수준에서 관찰됨을 확인할 수 있다.   

[표 4] 베이지안 질의 시뮬레이션 결과표 

사건(Event) 선행조건 1 선행조건 2 표집평균 표집오차
Lower 

Limit(95CI)

Upper 

Limit(95CI)

주관적만족감

(=High) 

비빈곤

탐색H*성취H 57.289 1.134 55.078 59.500

탐색H*성취L 50.634 1.202 48.290 52.979

탐색L*성취H 50.723 1.187 48.409 53.037

탐색L*성취L 44.017 1.221 41.637 46.398

빈곤
탐색H*성취H 38.004 1.807 34.480 41.528

탐색H*성취L 31.904 1.745 28.501 35.307
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BN 분석 결과를 전체적으로 정리하면 다음과 같다. 경로구조에 대한 관찰 결과 청소년기 희망 수준은 

성인기 삶의 질에 중요한 영향을 미치는 것을 확인하였다. 다만 그 관련성은 다양한 패턴을 함축하는 것

으로 나타났다. 첫째, 베이지안 질의를 통해서 성인기의 주관적 삶의 만족도는 주로 청소년기의 빈곤 경험

에 큰 영향을 받으면서, 부분적으로 희망 수준과 관련됨을 확인할 수 있다. 둘째, 우울감의 경우는 희망 

수준과 관련성이 높았으며, 특히 자아탐색 수준과의 관련성이 크게 포착되었다. 셋째, 자아존중감은 희망 

수준과의 관련성이 컸는데, 특히 직업성취에의 기대 수준과 높은 관련성이 나타나는 것을 확인할 수 있었

다.

회귀분석을 통해서 확인한 빈곤 경험의 맥락적 성격이나, 청소년기 희망 요인과 성인기 삶의 질과 관련

된 요인과 다양한 관련성을 맺을 수 있다는 주요 함의점을 BN 분석 결과에서도 재확인할 수 있었다. 특

히, BN 석 결과는 요인 간 관련 매커니즘을 보다 명확하게 포착할 수 있었다는 점에서 시사점이 있다.

탐색L*성취H 31.588 1.687 28.299 34.878

탐색L*성취L 26.122 1.591 23.021 29.224

우울감(=High)

비빈곤

탐색H*성취H 10.319 0.698 8.958 11.681

탐색H*성취L 12.951 0.802 11.387 14.516

탐색L*성취H 21.807 0.989 19.878 23.736

탐색L*성취L 26.378 1.083 24.266 28.489

빈곤

탐색H*성취H 14.251 1.282 11.751 16.751

탐색H*성취L 16.967 1.421 14.196 19.738

탐색L*성취H 26.421 1.589 23.323 29.520

탐색L*성취L 30.463 1.693 27.162 33.764

자기효능감

(=High)

비빈곤

탐색H*성취H 49.077 1.146 46.841 51.312

탐색H*성취L 31.558 1.104 29.406 33.710

탐색L*성취H 43.962 1.197 41.627 46.297

탐색L*성취L 27.234 1.086 25.116 29.352

빈곤

탐색H*성취H 41.458 1.823 37.904 45.012

탐색H*성취L 25.304 1.638 22.109 28.498

탐색L*성취H 36.611 1.764 33.171 40.051

탐색L*성취L 21.614 1.510 18.670 24.559
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제4  소결

본 연구의 주요 분석 결과를 토대로 몇 가지 이론적, 실천적 함의를 도출하면 다음과 같다. 첫째, 청소

년기에 희망은 성인기의 행복한 삶에 있어 중요한 선행 조건이다. 미래에 대한 기대 가운데 자아를 탐색

하는 경험은 성인기의 우울감과 같은 부정적 정서를 예방하는 데 중요한 영향을 미치는 것으로 보인다. 

또한, 달성 가능성이 높은 미래 직업의 설정은 높은 자아존중감의 핵심적인 선행 조건임을 확인할 수 있

었다. 따라서 청소년기에 높은 희망을 가질 수 있도록 지지와 격려를 보내는 환경 조성이 행복한 성인으

로 성장함에 있어 중요함을 알 수 있다. 따라서, 사회복지, 교육 현장 등에서 청소년의 희망이라는 측면에

서 미래의 가능성과 기대감을 가질 수 있도록 촉진하는 노력이 필요하다. 

둘째, 청소년기의 빈곤 경험은 성인기의 삶의 만족도에 중요한 영향을 미치는 요인일 뿐만 아니라, 성

인기의 삶에 중요한 영항을 미치는 희망 수준도 영향을 미친다는 것을 확인하였다. 이와 같은 결과는 빈

곤 경험으로 인한 물질적 측면의 결핍에 대한 완화 노력뿐만 아니라, 빈곤 경험이 희망 수준을 억제하는 

정서적 효과를 중재하는 실천 현장의 노력이 필요함을 시사한다.

방법론적 측면에서 본 연구는 한국복지패널과 같은 장기간에 걸친 패널 데이터에 담긴 정보를 다양하

게 활용하는 노력의 필요성을 제기했다는 측면에서 우선 의의가 있다. 패널 데이터에 대한 기존의 활용이 

횡단 혹은 종단적인 활용에 주로 집중되어 있었다면, 본 연구의 시도는 생애사 단계별 측정 내용을 분리

하여 이를 분석 모형에서 결합하여 생애사 이행에 걸쳐 선행 요인의 직접적인 영향력을 살펴보는 데 집중

했다.

또한, 본 연구는 BN과 같은 분석 기법을 통해서 회귀분석과 같은 전통적 방법에서 포착하기 어려운 영

향 요인의 메커니즘을 드러내는 시도가 지니는 의의를 확인했다. 특히, 한국복지패널과 같이 개인과 가족

의 다양한 변수를 장기간에 걸쳐 추적한 데이터가 담고 있는 정보와 새로운 발견의 가능성을 높이는 데 

있어 이와 같은 접근이 가질 수 있는 잠재성을 타진할 수 있었다.
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아동･청소년기 학업성취, 자존감, 행복감 그리고 자살생각 인과관계 

종단분석: 잠재성장모형 분석

Longitudinal Analysis of Causality among Academic Achievement, Self-Esteem, Happiness, and 

Suicidal Ideation from Child to Adolescent: Latent Growth Model

곽수란(고구려대학교)

본 연구는 아동․청소년기 학생들은 행복할까?를 확인하는 것이다. 만약 행복하다면 행복 이면의 특성

은 어떻게 드러나고 있는가? 본 연구는 이러한 관심에서 수행되었다. 이에 한국복지패널 10차와 13차 그

리고 16차 아동부가조사 데이터를 사용하여 초등학교에서 중학교 그리고 고등학교에 이르는 발달과정에서 

학업성취, 자존감 그리고 행복감과 자살생각 인과관계와 그 변화를 확인하였다. 한국사회에서 아동기와 청

소년기는 학업활동에 일과 중 많은 시간을 투입하고 있기 때문에 학업성과는 중요한 탐색 요인이다. 또한 

아동․청소년기는 자아발달의 결정적인 시기이기 때문에 자존감을 주요 변수로 선정하였다. 

분석 자료는 한국복지패널 10차 아동부가조사 대상인 초등학교 4~6학년 학생이 13차 중학교 1~3학년, 

16차 고등학교 1~3학년 시점까지 응답한 패널데이터이며, 3차시 조사에 탈락하지 않고 응답한 307명(남학

생 144명, 여학생 163명)이 최종 분석 표본으로 선정되었다. 검증 방법은 학업성취를 외생변수로 투입하고 

자존감을 매개변수 그리고 행복감을 최종 종속변수로 설정하였다. 특히 행복감의 인과관계를 구체적으로 

확인하기 위하여, 행복감의 이면의 특성으로 자살생각을 상정하여 그 인과관계를 분석하고 비교하였다. 

분석결과, 행복감과 자살생각은 공통적으로 아동․청소년의 학업성취보다는 자존감 효과가 중요하게 드

러났으며, 학업성취 효과는 자존감을 매개할 때 나타나는 것을 확인하였다. 즉, 학업성취는 자존감에 중요

한 영향요인이며, 자존감은 행복감에 정적효과를 자살생각에 부적효과를 비교적 명확하게 나타나고 있다. 

덧붙여 학업성취와 자존감의 변화는 자살생각보다는 행복감의 변화를 의미 있게 유인하는 요인이라는 것

을 확인하였다. 본 연구 결과는 아동기․청소년기 학업성취, 자존감이 행복감과 자살생각에 미치는 영향을 

확인할 수 있으며, 따라서 건강한 발달을 도모하는 정보로 활용할 수 있을 것으로 판단된다.

- 주제어: 학업성취, 자존감, 행복감, 자살생각
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제1  서론

본 연구는 2015년 한국복지패널 학술대회에서 발표한 [청소년의 자살생각 그리고 결정요인] 후속 연구

이다. 2015년의 연구는 청소년의 자살생각이 가정, 학교, 친구 그리고 청소년 개인적 특성 중 어떤 요인에 

의해 나타나는지 확인하여, 미래 사회의 주역이 되는 청소년의 건강한 발달을 도모할 수 있는 정보를 얻

는데 목적을 두었다. 연구결과, 청소년기 자존감은 행복감과 자살생각에 영향을 미치는 결정적인 요인인 

것으로 확인되었다. 그렇다면 현재 한국사회 아동・청소년은 행복한가? 아동․청소년기 결정적 발달과업

인 학업성취 및 자존감과 어떤 인과관계가 있을까? 

2022년 통계청 조사에 따르면, 한국사회 9세부터 18까지 아동・청소년의 행복감은 10점 척도에 평균 

7.19이고, 이는 2017년의 7.29보다 낮은 추세를 보여주고 있다. 다른 한편으로 아동・청소년의 불행감을 상

징하는 자살률은 10만명 당 12세~14세는 5.0명, 15세~17세는 9.5명으로 조사되었으며, 2017년 이후 조사를 

기점으로 지속적으로 증가하고 있는 추세를 보여주고 있다(통계개발원, 2022). 이에 본 연구는 2015년 연

구 이후 한국사회 아동・청소년의 행복감 그리고 불행감을 상징하는 자살생각 어떤 변화가 있는지 패널데

이터를 사용하여 그 변화를 탐색하고자 한다. 특히 아동․청소년기 중요 발달과업인 학업성취와 자존감의 

인과관계 맥락을 확인하는 것이다. 본 연구 결과는 아동・청소년 행복감을 증진하고 자살 예방을 포함한 

건강한 발달을 도모할 수 있는 단초를 제공할 수 있을 것으로 판단된다.

제2  행복감과 자살생각 그리고 향 요인1)

청소년은 나라의 기둥이다. 이것은 청소년이 미래 한 사회를 발전시키고 부양해야 할 구성원이라는 의

미이다. 따라서 청소년의 건강한 발달은 행복지수와 연계되며 더 나아가 한 사회의 미래를 예견하는 지표

가 되는 것이다. 한국사회 아동․청소년의 행복감에 대한 논의는 자살과 같은 사회문제가 노출되면서 관

심을 갖게 된 것으로 볼 수 있다. 즉, 아동․청소년의 불행감은 자살 관련 행동으로 나타나기 때문에 자살

을 예방하고 행복한 성인기를 준비할 수 있는 방안을 마련할 필요가 있는 것이다. 그런데 자살이 불행감

에서 연유된 행동이기 때문에 아동․청소년의 자살 관련 탐색은 행복감과 동일선상에서 탐색되어야 하는 

것이다. 다만, 자살생각과 관련된 요인이 행복감과 부적으로 연계되어 있을 것으로 가정하기에는 한계가 

있다. 행복감과 자살생각이 절대적으로 대비되는 개념이 아니기 때문이다. 그러나 본 연구에서는 행복감과 

자살생각을 정서적으로 대비되는 개념으로 조작적으로 정의하여 분석하고자 한다. 아동․청소년의 자살생

각은 불행감과 연계된 행동이며, 불행감은 행복감과 대비되는 개념으로 사용할 수 있기 때문이다. 아는 아

동․청소년기 불행감을 대체하는 자살생각 선행연구들이 행복감과 부적 인과관계를 나타내는 결과를 보고

하는 것을 통해서도 확인할 수 있다. 이에 아동․청소년기 행복감은 그 이면의 특성인 불행감과 동일한 

인과관계 맥락을 검증하고 비교할 필요가 있는 것이다.

행복은 심리적으로 혹은 신체적으로, 또는 심신의 양면에 걸쳐 욕구가 충족된 상태(서울대학교 교육연

구소, 2011)나, 생활에서 충분한 만족과 기쁨을 느끼어 흐뭇하거나 그러한 상태(국립국어원, 2015)를 나타

낸다. 그런데 “2014년 한국 어린이와 청소년의 ‘주관적 행복’지수가 경제협력개발기구(OECD) 회원국 가운

데 꼴찌로 나타났다. 2009년 조사를 시작한 이래 어린이·청소년의 주관적 행복지수는 6년 내리 최하위를 

1) 이 연구는 본 연구자의 [청소년의 자살생각과 행복감, 그리고 결정요인(2015)] 후속연구이다. 따라서 제2절은 2015년 연구를 상

당부분 인용하였음을 밝혀둔다.
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벗어나지 못했다.(중략) 초중고생들은 ‘좋아하는 일을 실컷 할 수 있을 때’ 평소 행복을 느낀다고 공통적으

로 대답했다. 평소 행복하지 않다고 느낄 때는 ‘성적 압박이 심할 때’와 ‘학습 부담이 너무 클 때’로 나타

났다(한겨레신문, 2014. 5. 30)”. 한국사회 아동․청소년의 행복지수는 낮고, 이는 상대적으로 불행감 수준

이 높다는 것을 반증하는 것이다. 

이러한 실태를 반영하듯, 2002년에는 운수사고에 의한 사망이 청소년 사망원인 1위(인구 10만명당 9.8%)

였던 것이 2011년과 2012년에는 고의적 자해(자살)로 인한 사망이 1위로 나타나고 있어(8.9%, 8.0%) 그 대

안이 시급하게 마련되어야 할 필요성이 제기되고 있다. 2014년에 보도된 청소년 통계(통계청, 2014)에 따

르면, 2012년 13~24세 청소년의 10명 중 1명(11.2%)은 지난 1년 동안 한 번이라도 자살하고 싶다는 생각

을 해 본적이 있고, 더 나아가 자살생각과 시도의 중요 원인이 성적과 진학문제, 경제적 어려움, 외로움과 

고독, 그리고 이성 및 친구불화와 같은 기타문제 순으로 조사되었다. 결과적으로 한국사회 아동․청소년의 

행복감과 불행감에 가장 결정적인 영향을 미치는 것은 학업과 관련된 특성이라는 것을 확인할 수 있다. 

즉, ‘성적 압박이 심할 때’와 ‘학습 부담이 클 때’ 행복지수는 낮아지고, ‘성적과 진학문제’에 어려움이 있

을 때 자살생각이 높아지는 공통적 맥락을 나타내고 있는 것이다. 

자살은 자신의 삶을 중단시키려는 계획적인 행동으로 반드시 죽음을 목적으로 하지는 않지만 어떤 위

기를 자초하는 행동으로 광범위하게 사용한다. 뒤르케임(E. Durkheim)은 자살을 동기에 따라 4가지 유형

으로 분류하고 있다. 자기중심적 동기에서 비롯된 자살, 부적응에서 비롯된 자살, 이타적 동기에서 비롯된 

자살, 숙명론적인 동기에서 비롯된 자살 등이 그것이다(서울대학교 교육연구소, 2011). 이와 같이 자살이 

굳이 죽음을 목적으로 하지 않지만 죽음에로의 위기를 의도적으로 자초하는 행위를 모두 포함하는 것으로 

해석하면 자살생각이나, 자살시도, 자살행위를 모두 포함하여 해석할 수 있다. 다른 한편으로 자살생각은 

자살시도와 자살행위로 연결될 수 있으며 자살시도나 행위는 실제로 죽음을 목적으로 하기 때문이다. 이

러한 측면에서 자살생각이나 자살시도 또한 자살과 같은 맥락에서 논의되어야 할 것으로 판단된다.

Harwood & Jocoby(2000)은 자살의 개념은 광범위하여 자살생각, 자살시도 그리고 자살행위에 이르는 

연속적인 개념으로 정의하고 있다. 이와 연계하여 자살생각은 자살에 대한 생각을 나타내는 것으로 죽고 

싶다고 단순하게 생각하는 것에서부터 자살에 대한 구체적인 계획을 세우는 것 까지 포함하는 것으로 본

다(O’carroll et al., 1996; White, 1989; 김현순․김병석, 2008 재인용). 자살생각이 자살행위로 연결되는 것

은 다양한 맥락이 작용되지만 자살생각은 결국 자살과 직결될 수 있다는 측면에서 자살과 같은 수준에서 

탐색해 볼 필요가 있는 것이다. 이러한 현상을 반영하는 것으로 자살행위는 자살시도를 경험한 사람에게 

많이 발생하고, 자살시도는 자살생각을 많이 경험한 자들에게서 발생한다는 연구 결과(Bonner & Rich, 

1987; Lester, 1989; 김현순․김병석, 2008 재인용)는 자살생각이 자살행위나 자살시도에 선행되는 것으로 

판단되며, 특히 미래사회의 중심적인 역할을 수행할 청소년기의 자살생각은 그 원인을 파악하여 대안을 

탐색할 필요가 있는 것이다.

아동․청소년기 행복감과 자살생각에 영향을 미치는 요인은 무엇일까? 우선 학업활동이 주요과업인 초,

중,고등학생인 아동․청소년의 일상생활은 학업성과와 매우 밀접하게 관련되어 있다. 특히 학업성취가 학

령기 시기 뿐 만 아니라, 학업활동을 마무리 한 성인기 사회적 선발에도 직접적이고 지대한 영향을 미치

는 한국사회 특성 상 학업성과인 학업성취는 아동․청소년기 행복감과 자살생각에 중요한 영향요인이 되

는 논리적 맥락을 나타낸다(곽수란, 2009, 2015; 문대근 외, 2013; 김동환, 2013; 장세영, 2013; 최인재, 

2014; 조옥선‧백진아, 2014; 박재연・정익중, 2010: 박재연, 2009; 문경숙, 2006; 이창식・정미나・김윤정, 
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2012; 김형태, 2017; 이수현・이강이, 2015; 박재연, 2014).

아동․청소년은 성인기로 이행하는 과도기이며 자아발달의 결정적 시기이다. 즉, 아동기는 자존감,청소

년기는 자아정체감 발달은 성인기로 이행되었을 때 건강한 삶을 유지할 수 있는 기반이 되는 것이다. 그

런데 한국사회 아동・청소년은 대부분 학교에서 시간을 보내며, 학교교육 성과인 학업성취는 사회적 선발 

등에 중요한 기준이 되고 있다. 따라서 아동・청소년기 학업성취는 자아개념, 특히 자신에 대한 긍정적 인

식인 자존감 형성에 중요한 결정요인이 되는 맥락이 확인되고 있다. 즉 아동․청소년기 자아발달이 학업

성과와 직접적으로 관련되어 있는 것이다. 이는 자아발달 수준은 행복감 또는 불행감과 연계되어 있음을 

시사하며, 선행연구들은 이러한 맥락의 근거을 제시해 주고 있다(곽수란, 2015; 김형태, 2017; 김동환, 

2013; 김원경, 2014; 박재연, 2014; 장세영, 2013; 최인재, 2014; Baumeister, 1990; Beautrais et al., 1997; 

Beck et al., 1985; Dusek & Flaherty, 1981).  

본 연구는 아동기에서 청소년기로 이행하는 시계열적 측면에서 학업성취와 자존감이 행복감과 불행감

을 상징하는 자살생각에 미치는 영향과 그 변화를 확인하는 것이다. 즉, 학업성취에 대한 압력이 심해지는 

아동・청소년기 발달과정에서 학업성취와 자존감이 어떤 양상으로 나타나고 변화하는지, 그리고 학업성취

와 자존감의 인과관계 맥락이 행복감과 불행감을 투영한 자살생각에 어떤 영향과 변화를 나타내는지 검증

하는 것이다. 

제3  연구방법

1. 분석자료  표본선정

본 연구는 한국복지패널(KOWEPS) 아동부가조사 10차, 13차, 16차 데이터를 사용하였다. 분석 표본은 

초등학교 4, 5, 6학년 학생 317명 중 중학교 1, 2, 3학년 그리고 고등학교 1,2 3학년 진급할 때까지 탈락하

지 않은 307명을 선정하였다. <표 1> 은 분석 표본의 성별 빈도를 나타낸 것이다.

<표 1> 성별, 학년별 빈도분포

변수 빈도 퍼센트 합계

성별
남학생 144 46.9

307(100.0)
여학생 163 53.1

2. 분석변수  내용

이 연구는 아동․청소년의 학업성취와 자존감이 행복감과 자살생각에 미치는 영향을 잠재성장모형을 

설정하여 분석하고자 한다. 즉, 아동・청소년의 학업성취와 자존감이 행복감과 불행감에 미치는 인과관계

를 확인하고 비교한다. 특히 불행감은 자살생각으로 조작적으로 정의하여 [아동・청소년기 행복감 잠재성

장모형], [아동・청소년기 자살생각 잠재성장모형] 2개 연구모형을 설정하여 분석하고자 한다.



곽수란/아동･청소년기 학업성취, 자존감, 행복감 그리고 자살생각 인과관계 종단분석: 잠재성장모형 분석  113

〈표 2〉측정변수 내용

변수 내용 데이터

학업성취

초_학업성취 ✔학생 자신의 국어, 수학, 영어 학업성적 평균

✔아주못함 ~ 아주잘함 5점 척도

✔점수가 클수록 학업성취가 높음

✔초:.722  중:.771 고: .742

한국복지패널(Koweps)

10차, 13차, 16차 

아동부가조사

 초4, 5, 6학년(10차)

→중1, 2, 3학년(13차)

→고1, 2, 3학년(16차)

중_학업성취

고_학업성취

자존감

초_자존감 ✔학생 자신이 판단한 긍정적 자아개념 8문항 평균

✔전혀그렇지않다~ 항상그렇다 4점 척도

✔점수가 클수록 자존감이 높음

✔초:.866  중:.918 고: .903

중_자존감

고_자존감

행복감

초_행복감 ✔학생 자신이 판단한 주관적 행복감 5문항 평균

✔전혀그렇지않다~ 매우그렇다 5점 척도

✔점수가 클수록 주관적 행복감이 높음

✔초: .773  중:.837  고: .872

※ 역산이 필요한 행복감 1문항은 제외 함

중_행복감

고_행복감

자살생각

초_자살생각 ✔학생의 자살생각 정도를 나타내는 6문항 평균

✔전혀없다(0) ~ 거의 매일(6) 척도 

✔점수가 클수록 자살생각을 많이 하는 경향

✔초: .911  중: .967  고: .911

중_자살생각

고_자살생각

잠재성장모형에 투입되는 변수는 <표 2>와 같다. 구체적으로 학업성취는 5점 척도로 측정한 국어, 수학, 

영어 성적을 평균 계산한 것으로 값이 클수록 학업성적이 높은 것이다. 자존감은 학생 자신이 판단한 긍

정적 자아개념 8문항 평균값을 투입하였으며, 학업성취와 마찬가지로 값이 클수록 자존감이 높다고 평가

한다. 본 연구의 최종 종속변수인 행복감은 학생의 주관적 평가로 측정된 것이며, 값이 클수록 행복감이 

높은 것을 나타낸다. 또한 자살생각은 5점 척도로 측정된 학생 자신의 자살생각 정도를 나타내는 것으로 

값이 클수록 자살생각이 큰 것으로 평가할 수 있다. <표 3>는 측정변수의 상관계수와 공분산계수를 보여

주고 있다. 

〈표 3〉측정변수 상 계수  공분산계수

변수　 [1] [2] [3] [4] [5] [6] [7] [8] [9] [10] [11] [12]

초_학업성취[1] .647 .351 .244 .179 .082 .075 .214 .123 .097 -.039 -.011 -.009

중_학업성취[2] .478** .832 .333 .150 .175 .061 .231 .240 .138 -.025 -.072 -.009

고_학업성취[3] .348** .419** .759 .086 .073 .117 .088 .076 .189 -.024 -.007 -.042

초_자존감[4] .460** .341** .204** .233 .097 .056 .186 .130 .057 -.029 -.036 -.007

중_자존감[5] .186** .350** .153** .368** .300 .086 .142 .253 .091 -.061 -.044 .005

고_자존감[6] .184** .133* .267** .230** .311** .255 .029 .100 .196 -.024 -.019 -.038

초_행복감[7] .353** .335** .134* .510** .343** 0.076 .568 .243 .084 -.119 -.074 .005

중_행복감[8] .210** .361** .119* .368** .634** .272** .443** .532 .166 -.070 -.097 -.006

고_행복감[9] .165** .207** .296** .162** .227** .530** .152** .310** .539 -.036 -.040 -.059

초_자살생각[10] -.091 -.051 -.051 -.113* -.208** -.091 -.297** -.182** -.092 .282 -.003 -.009

중_자살생각[11] -.021 -.127* -.012 -.118* -.131* -.061 -.158** -.214** -.087 -.010 .386 .005

고_자살생각[12] -.022 -.020 -.098 -.031 .020 -.154** .015 -.016 -.163** -.033 .017 .243

*p<.05, **p<.01, 대각선 위:공분산계수, 대각선 아래:상관계수
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3. 분석방법 

본 연구는 아동․청소년의 학업성취와 자존감이 행복감과 자살생각에 미치는 영향을 잠재성장모형을 설

정하여 종단분석 하는 것이다. 즉 학업성취와 자존감이 행복감과 자살생각에 영향을 미치는가? 더 나아가 

학업성취와 자존감이 변화하면 행복감과 자살생각도 변화되는가?를 확인하는 것이다. 잠재성장모형은 일

반적으로 초기측정 수준에 근거하여 시간에 따른 변화특성을 개인내, 개인간 궤적을 추적하여 알아낸다. 

또한 초기치와 변화양태에 다른 변수가 어떻게 영향을 미치는지도 확인해 볼 수 있다. 특히 잠재성장모형

을 구조방정식모형으로 접근할 때의 장점은, 오차에 관한 유연성이 허락된다는 것과 오차가 독립적이고 

동분산성이 있어야 한다는 일반적 가정이 완화될 수 있다는 것이다. 또한 일반적 반복측정설계에서 지켜

져야 하는 구형성 가정도 잠재성장모형에서는 크게 문제가 되지 않는다(Hamagami & McArdle, 2001; 

Heck, 2001; Hess, 2000; Kaplan, 2000; Willett & Sayer, 1996; 곽수란․이기종, 2009 재인용). 잠재성장모형을 

통한 종단분석의 이점은 역동적으로 움직이는 변화추이를 파악할 수 있다는 것이다. 적어도 서로 다른 시

점에서 여러 번 자료가 관찰된다면 변화양태를 추적할 수 있는 것이다. 이 연구는 종단자료인 패널데이터

를 사용하여 아동․청소년의 학업성취와 자존감의 변화가 행복감과 자살생각과 그 변화에 어떤 영향을 미

치는지 잠재성장모형 분석을 통해 검증하는 것이다. 잠재성장모형 분석을 위한 프로그램은 LISREL을 사용

하였으며, [그림 1]은 아동․청소년기 행복감[자살생각] 잠재성장모형을 보여주고 있다. 

[그림 1] 아동・청소년기 행복감[자살생각] 잠재성장모형
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제4 . 연구결과  논의

1. 측정변수 기술통계  평균차이 검증

본 연구의 잠재성장모형의 모수 추정방법은 ML이며, 기본가정은 다변량 정상성이다. <표 4>는 측정변

수의 다변량 정상성을 LISREL PRELIS를 사용하여 확인한 결과이다. 다중변수 편포도 및 첨도 그리고 편

포도와 첨도를 동시에 검증한 검증 통계량이 크게 추정되며, 이 값이 관찰될 확률은 모두 .000로 측정

변수 다변량 정상성은 충족되지 않는 것을 확인할 수 있다.  

〈표 4〉다 변수 정상성 검증 결과

모형
편포도 첨도 편포도와 첨도

추정값 Z값 p값 추정값 Z값 p값  p값

전체(N=307) 13.164 9.241 .000 173.711 2.921 .003 93.923 .000

다변량 정상성이 검증되지 않을 때, 다변량 정상성 가정이 요구되지 않는 WLS와 같은 추정방법을 사용

할 수 있다. 그러나 표본크기가 무한대로 크지 않은 경우에도 통계적 가정이 엄격한 ML이 WLS보다 신뢰

로운 결과를 나타낼 수 있다(이기종, 2012). 또한 개별 측정변수의 정상성(<표 5> 참고)이 대부분 충족되

고 있기 때문에 본 연구 모수추정은 ML방식을 사용하였다. 다만 자살생각 측정변수의 정상성이 충족되지 

않고, 분석표본(N=307)이 상당히 크다고 평가하기에 한계가 있어 점근공분산계수(ACM)을 추가로 투입하

여 MLR(Robust Maximum Likelihood)로 추정하였다. 본 연구 결과를 해석하고 활용할 경우 이러한 데이

터 특성과 모수추정 방법을 고려할 필요가 있다. 

〈표 5〉측정변수 기술통계량(N=307)

변수　 최소값 최대값 평균 표준편차 왜도 첨도

초_학업성취 1.00 5.00 3.90 .80 -.50 -.16

중_학업성취 1.00 5.00 3.61 .91 -.46 -.29

고_학업성취 1.00 5.00 3.12 .87 .12 -.07

초_자존감 1.75 4.00 3.20 .48 -.24 -.26

중_자존감 1.00 4.00 3.17 .55 -.45 .44

고_자존감 1.75 4.00 3.07 .50 .29 -.43

초_행복감 1.00 5.00 4.16 .75 -.92 1.04

중_행복감 1.60 5.00 4.18 .73 -.67 -.19

고_행복감 1.00 5.00 3.94 .73 -.37 .07

초_자살생각 .00 3.50 .25 .53 2.82 9.87

중_자살생각 .00 5.00 .31 .62 3.37 17.37

고_자살생각 .00 3.33 .23 .49 2.89 10.98
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〈표 6〉측정변수 성별 평균차이 검증 결과(df=305)

변수 성별 N 평균 표준편차 t p

초_학업성취
남학생 144 3.894 .811

-.113 .910
여학생 163 3.904 .800

중_학업성취
남학생 144 3.551 .888

-1.031 .303
여학생 163 3.658 .933

고_학업성취
남학생 144 3.039 .896

-1.559 .120
여학생 163 3.194 .844

초_자존감
남학생 144 3.214 .483

.452 .652
여학생 163 3.189 .484

중_자존감
남학생 144 3.193 .518

.542 .588
여학생 163 3.159 .574

고_자존감
남학생 144 3.108 .526

1.188 .236
여학생 163 3.039 .485

초_행복감
남학생 144 4.129 .728

-.693 .489
여학생 163 4.189 .777

중_행복감
남학생 144 4.269 .718

1.945 .053
여학생 163 4.108 .733

고_행복감
남학생 144 3.961 .723

.457 .648
여학생 163 3.923 .745

초_자살생각
남학생 144 .225 .471

-.781 .436
여학생 163 .272 .579

중_자살생각
남학생 144 .207 .383

-2.844 .005
여학생 163 .407 .762

고_자살생각
남학생 144 .228 .510

-.200 .842
여학생 163 .239 .478

<표 6>은 측정변수의 성별 평균차이를 검증한 결과이다. 아동․청소년기는 사춘기로 이행하는 발달과정

에 있다. 특히 사춘기 진입이 남학생과 여학생의 경우 매우 차이나기 때문에 동질집단으로 전제하고 분석

하는데 충분한 검토가 필요하다. 만약 남학생과 여학생의 발달특성이 다르다면, 학업성취와 자존감이 행복

감과 자살생각에 미치는 인과관계 맥락에는 차이가 있을 가능성이 크기 때문이다. 이에 남학생과 여학생

의 발달특성에 차이가 있는지, 기술통계 측면에서 측정변수에 대한 평균차이 검증을 실시한 것이다. 분석

결과 중학교 시점의 자살생각(t=-2.844, p<.01) 변수가 통계적으로 유의한 차이를 나타내고 있으며, 그 외 

측정변수는 모두 통계적으로 유의하지 않은 결과를 나타내고 있다. 이는 본 연구에 투입되는 측정변수 특

성은 성별 간 평균적으로 차이가 나지 않는 동질집단이라는 것을 시사하고 있다. 따라서 본 연구에서는 

잠재성장모형을 성별로 구분하지 않고 분석하였다. 다만 평균차이는 인과관계 맥락과 동일하지 않기 때문

에 유의하여 해석할 필요가 있다.

2. 행복감과 자살생각 잠재성장모형 분석 결과

<표 7>은 행복감 및 자살생각 잠재성장모형 적합도를 나타내주고 있다. 먼저 정량적 적합도 평가지수인 

은 행복감(23.49, df=14, p=.05)과 자살생각(14.37, df=14, p=.42) 모두 적합한 모형으로 판단할 수 있다. 

또한 정성적 적합도 지수인 GFI(행복감=.98, 자살생각=.99), TLI(행복감=.98, 자살생각=.99) 그리고 근사합

치도인 RMSEA((행복감=.04, 자살생각=.01)도 모두 적합한 것으로 확인되고 있다. 따라서 아동․청소년의 

학업성취와 자존감 그리고 행복감 및 자살생각은 매우 타당한 인과관계 맥락을 나타내는 것으로 판단할 

수 있다. 특히 학업성취와 자존감은 행복감보다 자살생각 인과관계가 더 적확한 것으로 해석할 수 있다. 
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다만 자살생각 측정변수는 잠재성장모형 ML 모수추정 가정인 다변량 정상성 및 개별변수 정상성이 충족

되지 않기 때문이 결과를 해석하는데 고려해야 할 것으로 여겨진다.

<표 8>은 초등학교, 중학교, 고등학교 세 시점의 잠재성장모형 측정모형 추정치를 제시한 것이다. 잠재

성장모형은 초기값(intercept)은 1, 변화값(slope)은 차수에 따라 1, 2로 고정시켜 선형 추정하였다. 따라서 

추정치가 1과 2로 제시되기 때문에 그 설명 정도를 구체적으로 확인하기 위하여 표준화추정치(SC)로 제시

하였다. 본 연구는 동일대상에게 동일요인을 측정한 패널데이터를 사용하였다. 따라서 시간의 변화에 따라 

측정된 동일변수 간 오차에 상관이 존재할 가능성이 있다. 따라서 잠재성장모형 분석과정에서 측정변수 

간 상관이 드러나는 경로는 추가로 자유모수로 지정하여 추정하였다. 분석결과는 잠재변수 중심의 구조모

형으로 제시하였다. 

〈표 7〉구조방정식모형 합도 지수

구조방정식모형  df(p) GFI TLI RMSEA

행복감(N=307) 23.49 14(.06) .98 .98 .04

자살생각(N=307 14.37 14(.42) .99 .99 .01

<표 8> 잠재성장모형 측정모형 추정치

추정 경로
행복감 자살생각

intercept slope intercept slope

학업성취

초_학업성취 .85 - .79 -

중_학업성취 .75 .35 .72 .31

고_학업성취 .78 .74 .74 .64

자존감

초_자존감 .75 - .78 -

중_자존감 .65 .37 .69 .35

고_자존감 .72 .82 .75 .76

행복감

초_행복감 .80 - - -

중_행복감 .82 .48 - -

고_행복감 .82 .96 - -

자살생각

초_자살생각 - - 1.88 -

중_자살생각 - - 1.61 .15

고_자살생각 - - 2.03 .38

표준화추정치, 측정모형 전체 값은 *p<.001 수준에서 모두 유의함

[그림 2], [그림 3]는 잠재성장모형 분석결과를 그림으로 제시한 것이며, 통계적으로 유의한 경로는 실선

으로, 통계적으로 유의하지 않은 경로는 점선으로 표시하였다. 또한 해석의 편의를 위해 intercept는 초기

값, slope는 변화값으로 기술하였다. <표 9>, <표 10>은 행복감 모형, <표 11>, <표 12>는 자살생각 모형

의 직접 및 간접효과 추정치를 제시한 것이다.

행복감을 최종 종속변수로 설정한 잠재성장모형 분석결과를 구체적으로 살펴보면 다음과 같다. 먼저 학

업성취가 자존감에 미치는 효과는 상당히 고무적인 결과를 보여준다. 즉, 학업성취초기값→자존감초기값

(=.66, t=6.61)과 학업성취초기값→자존감변화값(=.23, t=2.00)이 모두 통계적으로 유의한 정적 효과를 나

타내고 있는 것이다. 이 결과는 아동․청소년기 학업성취는 자존감에 상당한 영향을 미치는 중요한 요인
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이라는 것을 보여주고 있다. 더 나아가 학업성취변화값→자존감변화값 또한 통계적으로 유의한 정적효과

를 나타내고 있으며 이는 학업성취가 변화되면 자존감도 정적으로 변화된다는 것을 의미한다. 즉, 학업성

취는 자존감 제고에 영향을 미치는 중요한 요인이라는 것을 보여주고 있다. 아동기는 자존감, 청소년기는 

자아정체감 형성의 결정적 시기이다. 무엇보다도 자존감은 아동기 학업 및 사회적 관계를 긍정적으로 형

성할 수 있으며, 더 나아가 청소년기 자아정체감 형성에 결정적 요인으로 작용하게 된다. 이러한 측면에서 

아동․청소년기 자존감 형성은 아무리 강조해도 과하지 않은 발달과업인 것이다. 그런데 한국사회에서 아

동․청소년은 학업활동이 매우 중요한 과업이기 때문에 그들 대부분의 생활이 학업성취에 천착해 있는 특

성을 가지고 있다. 이러한 맥락에서 학업성취가 자존감에 미치는 절대적인 영향력을 나타내고 있는 것으

로 판단된다. 이 결과는 자존감의 방해오차()를 통해서도 확인할 수 있다. 즉, 학업성취초기값과 학업성취 

변화값이 자존감초기값을 설명하는 정도( )는 약 44%(=.56), 자존감변화값을 설명하는 정도는 약 41%

(=.59)로 높게 나타나고 있는 것이다. 결과적으로 아동․청소년기 학업성취는 자존감과 매우 밀접한 인과

관계 맥락을 나타내고 있다는 것이 확인되었다.

반면, 학업성취가 행복감에 미치는 영향은 자존감 경로와는 다른 양상을 보여주고 있다. 즉, 학업성취초

기값→행복감초기값(=-.08, t=-.43)과 학업성취초기값→행복감변화값(=.18, t=1.33)이 모두 통계적으로 유

의하지 않은 결과를 보여주고 있는 것이다. 더 나아가 학업성취변화값→행복감변화값(=.11, t=1.17) 또한 

통계적으로 유의하지 않아 학업성취와 행복감 간 인과관계 맥락은 확인되지 않는 것이다. 전술한 바와 같

이 한국사회에서 아동․청소년기 학생들은 학업에 대한 상당한 부담을 가지고 있다. 이는 학업성과에 따

라 그들의 생활 전반에 상당한 영향을 나타낼 가능성을 추정하게 한다. 그러나 본 연구 결과는 이러한 가

정과 상당히 다른 결과를 보여주고 있다. 학업성취와 행복감은 실제로 정적이든 부적이든 인과관계를 확

인하기 어려운 것이다. 무엇보다도 학업성취→자존감, 학업성취→행복감을 비교할 때, 학업성취가 행복감

이라기보다 자존감에 의미 있는 인과관계 맥락을 나타내는 결과는 구체적인 해석과 논의를 필요로 한다. 
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[그림 1] 아동․청소년기 행복감 잠재성장모형 분석결과
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〈표 9〉구조방정식모형 분석결과_행복감 직 효과

경로 비표준화 계수 표준화 계수 표준오차 t

학업성취 초기값

→자존감_초기값 .36 .66 .06 6.61***

→자존감_변화값 .08 .23 .04 2.00*

→행복감_초기값 -.07 -.08 .16 -.43

→행복감_변화값 .09 .18 .06 1.33

학업성취

변화값

→자존감_변화값 .24 .34 .08 3.11**

→행복감 변화값 .11 .11 .09 1.17

자존감 

초기값

→자존감_변화값 -.37 -.61 .07 -5.51***

→행복감_초기값 1.38 .88 .33 4.20***

→행복감_변화값 .27 .31 .27 1.02

자존감

변화값
→행복감_변화값 1.16 .80 .21 5.52***

행복감

초기값
→행복감_변화값 -.32 -.58 .14 -2.30*

*p<.05, **p<.01, ***p<.001

〈표 10〉구조방정식모형 분석결과_행복감 간접효과

경로 비표준화 계수 표준화 계수 표준오차 t

학업성취 

초기값

→자존감_변화값 -.13 -.40 .03 -4.41***

→행복감_초기값 .50 .58 .16 3.06***

→행복감_변화값 -.11 -.23 .07 -1.57

학업성취

변화값
→자존감_변화값 .27 .27 .10 2.83**

자존감 

초기값
→행복감_변화값 -.88 -.99 .21 -4.19***

*p<.05, **p<.01, ***p<.001

학업성취→자존감, 학업성취→행복감 추정결과를 상세히 논의하기 위해 자존감→행복감에 미치는 영향

를 살펴보았다. 자존감초기값→행복감초기값(=.88, t=4.20)은 통계적으로 유의한 정적 효과를 나타내고, 

자존감초기값→행복감변화값(=.31, t=1.02)은 통계적으로 유의하지 않으며, 자존감변화값→행복감변화값(

=.80, t=5.52)은 통계적으로 유의한 결과를 보여주고 있다. 이는 자존감초기값은 행복가초기값에 정적 영향

을 미치지만 자존감초기값이 행복감변화값에는 영향을 미치지 않는다. 그러나 자존감변화값은 행복감변화

값에 긍정적 영향을 미친다는 것을 나타내는 것이다. 즉, 아동․청소년기 자존감은 행복감에 영향을 미치

는 중요한 요인이라는 것이 확인된 것이다. 그러나 자존감은 지속적으로 행복감을 제고하지는 못하며, 다

만 자존감이 긍정적으로 높아지면 행복감도 높아진다는 것을 나타내고 있다. 이 결과는 아동․청소년기 

학생들의 행복감은 학업성취보다는 자존감의 효과라는 것을 시사한다. 다른 한편으로 학업성취가 자존감

에 영향을 미치는 중요한 요인이라는 맥락과 연계하여 분석결과를 종합적으로 살펴보면, 학업성취 그 자

체가 행복감에 영향을 미친다기보다는 학업성취가 자존감을 제고하는 매개적 특성을 가질 때 행복감에 긍

정적으로 효과를 나타내는 것을 볼 수 있다. 특히 학업성취초기값→자존감초기값→행복감초기값((=.88, 

t=4.20)으로 이어지는 매개효과가(<표 10> 참고) 통계적으로 유의한 결과를 보여주고 있어, 학업성취-자존

감-행복감은 매우 밀접한 인과관계 맥락을 가지고 있다는 것을 나타내고 있다. 이 결과는 행복감 방해오
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차를 통해서도 확인할 수 있다. 즉, 행복감초기값의 방해오차는 .31로 학업성취와 자존감의 초기값과 변화

값이 행복감초기값을 약 69% 설명하고 있으며, 행복감변화값 방해오차는 .09로 학업성취와 자존감의 초기

값과 변화값이 행복감변화값을 약 91% 설명하고 있다는 것을 보여주고 있는 것이다. 이 결과는 한국사회 

아동․청소년기 학생들의 행복감은 학업성취 및 자존감과 상당한 인과관계를 나타낸다는 결론을 내릴 수 

있다. 
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[그림 2] 아동․청소년기 자살생각 잠재성장모형 분석결과

<표 11〉구조방정식모형 분석결과_자살생각 직 효과

경로 비표준화 계수 표준화 계수 표준오차 t

학업성취 초기값

→자존감_초기값 .36 .64 .06 7.28***

→자존감_변화값 .06 .18 .04 1.45

→자살생각_초기값 .16 .11 .12 1.39

→자살생각_변화값 .05 .02 .07 .74

학업성취

변화값

→자존감_변화값 .22 .34 .08 2.92**

→행복감_변화값 -.08 -.02 .08 -.97

자존감 

초기값

→자존감_변화값 -.33 -.60 .07 -4.83***

→자살생각_초기값 -.72 -.28 .25 -2.84**

→자살생각_변화값 -.44 -.12 .15 -2.98**

자존감

변화값
→자살생각_변화값 -.20 -.03 .14 -1.46

자살생각

초기값
→자살생각_변화값 -1.03 -.73 .02 -48.14***

*p<.05, **p<.01, ***p<.001
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〈표 12〉구조방정식모형 분석결과_자살생각 간접효과

경로 비표준화 계수 표준화 계수 표준오차 t

학업성취 초기값

→자존감_변화값 -.12 -.39 .03 -4.09***

→자살생각_초기값 -.26 -.18 .11 -2.36**

→자살생각_변화값 -.04 -.02 .07 -.57

학업성취

변화값
→자존감_변화값 -.04 -.01 .03 -1.37

자존감 

초기값
→자살생각_변화값 .81 .22 .27 3.05**

*p<.05, **p<.01, ***p<.001

자살생각을 최종 종속변수로 설정한 잠재성장모형 분석결과는 다음과 같다. 먼저 학업성취가 자존감에 

미치는 효과는 행복감 모형과 차이가 있다. 즉, 학업성취초기값→자존감초기값(=.64, t=7.28)은 통계적으

로 유의한 정적효과를 나타내는 반면, 학업성취초기값→자존감변화값(=.18, t=1.45)은 통계적으로 유의하

지 않은 결과를 나타내고 있는 것이다. 행복감을 최종 종속변수로 투입한 것과 달리 학업성취초기값이 자

존감변화값에 영향을 미치지 못하는 것을 보여주고 있는 것이다. 그러나 학업성취변화값→자존감변화값(

=.34, t=2.92)는 통계적으로 유의한 정적효과를 나타내고 있어 학업성취가 높아지면 자존감도 높아지는 결

과를 확인할 수 있다. 아동기에서 청소년기로 이행되는 시기는 질풍노도의 심리적 특성을 나타내는 과도

기이다. 이는 자신의 신체적, 심리적, 사회적 정체감을 확인해가는 매우 혼란한 시기라는 의미이다. 더 나

아가 어른도 아니고 그렇다고 어린이로 지지받지도 못하는 사회적 주변인으로 갈등을 겪는 시기이기도 한 

것이다. 아동․청소년기의 이러한 특성은 그 혼란을 잠재울 수 있는 다양한 방법을 생각하거나 충동적으

로 행동으로 옮기기 때문에 보호자의 역할을 중요해지는 시기이다. 보호자(부모, 교사, 성인 등)의 긍정적 

태도와 지지는 행복감으로 연계될 가능성이 있지만, 그와 같은 환경이 주어지지 않는다면 갈등과 혼란을 

잠재우는 대안으로 자살을 생각할 여지가 있는 것이다. 이러한 맥락에서 아동․청소년기 자살생각이 높게 

나타난다면 이는 아동․청소년의 의미있는 타자로서 보호자의 역할이 제 기능을 수행되지 못한다는 것을 

시사한다. 아동․청소년기 갈등과 혼란이 적절하게 해소되지 않는다면, 미성년인 아동․청소년의 현재 생

활 뿐 만아니라 미래 성인으로서 긍정적 역할을 기대하기 어렵다는 것은 명약관화한 것이다. 이러한 측면

에서 아동․청소년기 자살생각에 영향을 미치는 요인을 확인하여 아동․청소년기 발달에 활용하는 것은 

미래지향적 연구가 될 것으로 판단된다. 자살생각 모형에서 학업성취→자존감 인과관계는 행복감 모형과 

비교적 유사하다고 판단된다. 이는 자존감의 방해오차()가 행복감 모형과 유사하게 나타나는 결과로도 확

인할 수 있다. 즉, 학업성취초기값과 학업성취 변화값이 자존감초기값을 설명하는 정도( )는 약 41%(

=.59), 자존감변화값을 설명하는 정도는 약 44%(=.56)로 높게 나타나고 있는 것이다. 

반면, 학업성취가 자살생각에 미치는 영향은 자존감 경로와는 다른 양상을 보여주고 있다. 즉, 학업성취

초기값→자살생각초기값(=.11, t=1.39)과 학업성취초기값→자살생각변화값(=.02, t=.74)이 모두 통계적으

로 유의하지 않은 결과를 보여주고 있는 것이다. 더 나아가 학업성취변화값→자살생각변화값(=-.02, 

t=-.97) 또한 통계적으로 유의하지 않아 학업성취와 자살생각 간 인과관계 맥락은 확인되지 않는 것이다. 

전술한 바와 같이 한국사회에서 아동․청소년기 학생들은 학업에 대한 상당한 부담을 가지고 있다. 이는 

학업성과에 따라 그들의 생활 전반에 상당한 영향을 나타낼 가능성을 추정하게 한다. 즉, 학업성과가 높다
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면 자살생각은 상대적으로 낮을 것이라는 가정이 검증되지 않는 것이다. 결과적으로 학업성취와 자살생각

은 실제로 정적이든 부적이든 인과관계를 확인하기 어려운 것이다. 무엇보다도 학업성취→자존감, 학업성

취→자살생각을 비교할 때, 학업성취가 자살생각보다는 자존감에 의미있는 인과관계 맥락을 나타내는 것

으로 판단할 수 있는 것이다.  

학업성취→자존감, 학업성취→자살생각 추정결과를 상세히 논의하기 위해 자존감→자살생각에 미치는 

영향를 살펴보았다. 자존감초기값→자살생각초기값(=-.28, t=-2.84)과 자존감초기값→자살생각변화값(

=-.12, t=-2.98) 두 개 경로 모두 통계적으로 유의한 부적 효과를 나타내고 있다. 이 결과는 자존감초기값은 

자살생각초기값과 자살생각변화값에 모두 부정적으로 영향을 미치고 있으며, 이는 자존감이 높을수록 자

살생각은 낮아진다는 의미있는 결과를 보여주고 있다. 그러나 자존감변화값→자살생각변화값(=-.30, 

t=-1.46)은 통계적으로 유의하지 않은 결과를 나타내고 있으며, 이는 자존감이 자살생각은 낮추기는 하지

만, 자존감이 높아지는 만큼 자살생각도 낮아지는 것은 아니라는 것을 나타낸다. 결과적으로 아동․청소년

기 자존감은 자살생각에 영향을 미치는 중요한 요인이라는 것이 확인된 것이다. 그러나 자존감 높아지더

라도 지속적으로 자살생각을 낮추지는 못하며, 아동․청소년기 학생들의 자살생각은 학업성취보다는 자존

감의 효과라는 것을 시사한다. 다른 한편으로 학업성취 그 자체가 자살생각에 영향을 미친다기보다는 학

업성취가 자존감을 제고하는 매개적 특성을 가질 때 자살생각을 의미있게 낮추는 효과를 나타내는 것을 

볼 수 있다. 특히 학업성취초기값→자존감초기값→자살생각초기값(=-.18, t=-2.36)으로 이어지는 매개효과

가(<표 12> 참고) 통계적으로 유의한 결과를 보여주고 있어, 학업성취-자존감-자살생각은 매우 밀접한 인

과관계 맥락을 가지고 있다는 것을 확인할 수 있다. 이 결과는 자살생각 방해오차에도 상당히 반영된 것

을 볼 수 있다. 즉, 자살생각초기값의 방해오차()는 .31로 학업성취와 자존감의 초기값과 변화값이 자살생

각초기값을 약 69% 설명하고 있으며, 자살생각변화값 방해오차()는 .48로 학업성취와 자존감의 초기값과 

변화값이 자살생각변화값을 약 52% 설명하고 있다는 것을 보여주고 있는 것이다. 
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제5  결론  제언

본 연구는 아동기 초등학교에서 청소년기 중학교 및 고등학교까지 재학 중인 아동․청소년의 행복감과 

자살생각에 미치는 영향을 종단적 인과관계로 확인하였다. 특히 아동․청소년기 주요 발달과업인 학업성

취와 자존감이 행복감과 자살생각에 미치는 효과를 초기값과 변화값을 추정하고 그 인과관계를 검증한 것

이다. 분석결과에 대한 종합적인 결론과 제언은 다음과 같다.

첫째, 아동․청소년기 학업성취는 자존감에 긍정적 영향을 미치며, 학업성취 변화는 자존감 변화를 유

인하는 중요한 요인이다. 그러나 학업성취가 행복감과 자살생각에 미치는 영향은 의미 있는 결과를 확인

하기 어렵다. 

둘째, 자존감은 행복감과 자살생각에 영향을 미치는 결정적 요인이다. 특히 자존감초기값은 행복감초기

값, 자존감변화값은 행복감변화값에 영향을 미치는 맥락이 형성되고 있으며, 자존감초기값은 자살생각초기

값과 변화값에 영향을 미치는 효과를 보여주고 있다. 행복감은 자존감의 변화에 따라 정적으로 변화되는 

반면, 자살생각은 초기 자존감이 자살생각 변화에도 영향을 미치나, 자존감 변화가 자살생각 변화에는 영

향을 미치지 못하는 결과를 보여준다. 

셋째, 학업성취는 자존감이 매개되면 행복감과 자살생각에 영향을 미친다. 특히 학업성취 초기값은 자

존감초기값을 매개하면 행복감은 높아지고, 자살생각은 낮아지는 의미 있는 결과를 보여주고 있다. 결론적

으로 아동․청소년기 행복감과 자살생각은 학업성취보다 자존감의 영향이 결정적인 것으로 판단된다. 

마지막으로 아동․청소년기는 소년․소녀에서 남성․여성으로, 아이에서 어른으로 변해가는 과도기이

다. 이 발달과정의 두드러진 특성은 남학생과 여학생의 발달속도가 상당한 차이를 보인다는 것이다. 발달

속도의 차이는 신체, 심리, 사회적 특성의 차이로 이어지기 때문에 동일 연령일지라도 동질집단이라고 판

단하기 어려운 시기인 것이다. 따라서 아동․청소년기 학업성취, 자존감 그리고 행복감과 자살생각의 인과

관계를 구체적으로 확인하기 위해서 성별을 분리하여 분석할 필요가 있다. 본 연구에서는 사례 수 제한 

때문에 성별을 분리하여 분석하지 못했다. 추후 연구에서는 성별 간 차이를 확인할 수 있는 분석을 수행

한다면 그 결과를 효율적으로 활용할 수 있을 것으로 판단된다.
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[제1주제]

아동･청소년

Session2





부모교육참여와 아동･청소년의 미디어 시간, 

인터넷 과의존 간의 관계

The Relationship between Parental involvement and Children's Media Time and 

Internet Over-Dependency

이원지(이화여자대학교), 이수진(어린이재단 아동복지연구소), 

정수정(신라대학교), 정익중(이화여자대학교)

본 연구는 부모의 교육참여의 변화를 유형화하고 이에 따른 자녀의 미디어 시간과 인터넷 과의존 차이

를 횡단적, 종단적으로 살펴보고자 하였다. 이를 위해 한국복지패널 10차(2015년), 13차(2018년), 16차(2021

년)까지 9년간의 아동부가조사를 바탕으로 3차시 모두 연속적으로 응답한 217명을 연구 대상으로 선정하

였다. 부모의 교육참여 변화는 10차, 13차시의 변화를 유형화하여 집단을 나누었으며, 유형별로 13차시, 16

차시 자녀의 미디어 시간에 어떠한 차이가 있는지를 분석하였다. 분석 결과, 부모의 교육참여 변화 유형은 

13차시, 16차시 모두 부모교육참여 수준이 ‘상’인 ‘참여높음’집단과 13차시는 ‘상’이었으나, 17차시 ‘하’로 

감소한 ‘참여감소’집단, 13, 16차시 모두 ‘하’였던 ‘참여낮음’의 3가지 집단으로 유형화할 수 있었으며, 참여

가 증가한 집단은 없는 것으로 나타났다. 부모교육참여 유형별로 자녀의 미디어 시간은 13차시와 16차시  

‘참여낮음’>‘참여높음’으로 유의한 차이가 있었다. 반면, 인터넷 과의존의 경우 유형별로 유의미한 차이가 

나타나지 않는 것으로 분석되었다. 이에 부모의 교육참여 수준이 지속적으로 낮은 집단이 참여가 높거나, 

감소했던 집단들보다 자녀들이 더 많은 미디어 시간을 보내는 것으로 나타나 과도한 미디어 시간을 방지

하고 일상균형을 회복하기 위하여 다음과 같은 3가지 제언을 하였다. 첫째, 부모의 낮은 교육참여를 해결

하기 위한 부모의 자기 효능감 향상 프로그램을 제안하였다. 둘째, 부모의 교육참여 수준별 맞춤형 지원을 

제안하였고 마지막으로. 부모의 낮은 수준의 교육참여와 자녀의 긴 미디어 사용 시간이 오로지 부모만의 

책임이라는 사회적인 인식에서 벗어날 필요가 있음을 제시하였다. 특히, 부모의 교육참여 수준을 어느정도 

결정짓게 되는 ‘초등고학년’시기의 자녀를 둔 시점의 부모에게 개입하는 것이 매우 중요함을 강조하였다.  
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제 1  서론 

최근 발표된 초록우산 어린이재단(2023)에서 실시한 ‘2023 아동행복지수’ 보도자료에 따르면, 미디어 활

동에 더 많은 시간을 쏟는 아이들의 행복감(6.72점)이 대면활동 시간이 긴 아이들의 행복감(7.33)보다 유의

하게 더 낮은 것으로 드러나 미디어 시간보다는 대면활동을 많이 하는 것이 아동행복에 있어서 중요함을 

알 수 있다. 하지만, 현재 대한민국 아동‧청소년들의 미디어 시간은 날로 증가하고 있는 현실이다. 한국언

론진흥재단의(2022) ‘2022 10대 청소년 미디어 이용 조사’ 보도자료에 의하면 2022년 아동‧청소년의 인터

넷 이용시간이 하루 평균 약 8시간(479.6분)으로 2019년에 비해 1.8배나 증가하여 10대들의 미디어 이용실

태는 더욱 심각한 상태에 접어드는 것으로 보고되고 있다. 이와 마찬가지로 아동‧청소년 들의 인터넷 과의

존 또한 여성가족부(2022)의 ‘청소년 인터넷‧스마트폰 이용습관 진단조사’에 따르면, 인터넷 과의존 위험군은 

2020년에는 22만 8,129명, 2021년에는 22만 8,891명. 2022년에는 23만 5,687명으로 매년 전연령에서 증가하였으

며, 특히 초등학교 4학년이 가장 크게 증가하여 과의존의 저연령화에 대한 문제가 심각한 현황이다. 

하지만, 디지털 네이티브 세대로 대부분의 여가와 교제를 미디어를 활용하여 하는 현 아동‧청소년들에

게미디어 사용이 부정적인 것만은 아니다. 미디어 활용은 아동‧청소년의 사회 참여를 늘리는 기회가 되고 

친구관계에 긍정적 영향을 미치며, 창의력을 증진시키는 것에도 도움이 되기도 한다(정익중, 2022). ‘디지

털 골디락스 가설(digital Goldilocks hypothesis)’1)에서 또한, 미디어 시간이 너무 적거나 많은 것은 문제

이나 적당한 시간 사용하는 것은 오히려 정신건강과 웰빙을 증진시킨다고 주장하였다(Przybylski and 

Weinstein, 2017). 이렇듯, 적당한 시간의 미디어 이용은 삶에 긍정적인 영향을 미치지만, 이와 관련하여 

긴 시간 미디어 사용에 대한 많은 문제점들이 선행연구를 통해 지속되어 오고 있다. 모든 사람에게 평등

하게 주어진 하루 24시간이라는 한정된 시간 내에서 미디어 시간이 길어진다는 것은 상대적으로 다른 필

수시간인 수면시간이나 대면교제시간 등이 짧아지게 되는 등 일상생활 균형에 있어서 문제를 일으켜 아동

‧청소년의 행복감과 삶의 질에 문제를 일으키게 된다(초록우산재단, 2022). 이렇듯 긴 미디어 시간은 신체

(김미옥‧배화옥, 2022), 정서(안수빈‧강보람‧이강이, 2017), 사회적 및 아동의 삶 전반에 문제를 일으킨다(이

소은‧김미나, 2021). 이처럼, 적당한 양의 미디어 사용은 도움이 될 수 있지만, 미디어 시간이 길어질 경우 

이는 아동‧청소년의 삶에 신체적, 정서‧행동적, 사회적 문제를 낳게 되어 이들의 전인적 발달을 해치는 요

인이 된다(정익중, 2022). 

이에 아동‧청소년의 균형있는 미디어 시간을 위해 필요한 요소로 ‘부모의 교육참여’가 거론되어 오고 

있다(Willems et al, 2023). 미디어 이용시간의 증가는 특히 학업적인 문제와 관계가 깊기 때문에 부모의 

교육참여와 관심은 자녀의 미디어 시간이 길어지는 것에 대한 보호요인이 되기 때문이다(박석규‧이은영, 

2015; 정재기, 2011). 이와 같이 부모 교육참여수준이 높은 부모는 자녀의 미디어에 개입해 적극적 중재행

위를 하는 것 또한 부모 교육참여에서 매우 중요한 요소로 거론되면서도(Willems et al, 2023) 한편으로는, 

과도한 부모의 교육참여나 관심과 같은 부분은 자녀의 인터넷 과의존과 같은 미디어 중독을 높이는 요인 

되기도 한다(전성은‧강영신, 2022).

1) 디지털 골디락스 가설(digital Goldilocks hypothesis)이란 미디어 시간이 적당할 경우 이는 사용자의 웰

빙에 도움이 되지만, 너무 적거나 많을 경우 오히려 정신적인 웰빙을 해치는 요소가 된다는 것으로 정

신적인 미디어 시간간의 관계는 선형곡선이 아닌 ‘∩자형’ 곡선을 따르게 된다는 가설이다(Przybylski 

and Weinstein, 2017).



이원지･이수진･정수정･정익중/부모교육참여와 아동･청소년의 미디어 시간, 인터넷 과의존 간의 관계  131

이와 같이 아동‧청소년의 미디어 이용행태 전반에 있어서 부모의 교육참여는 미디어 시간과 인터넷 과

의존에 있어 중요한 영향요인임을 알 수 있다. 하지만, 부모의 교육참여를 단순히 부모 개인의 선택으로 

보기보다 사회경제적인 수준의 어려움으로 인한 부모의 낮은 교육수준이나, 낮은 경제력, 맞벌이와 높은 

근로시간으로 인해 부족한 양육시간과 사회 및 교육 정책 등의 다양한 환경적 요소가 이들의 교육참여를 

낮추는 요소로 밝혀진 것과 같이(Hornby and Lafaele, 2011), 아동의 미디어 시간 조절에 영향을 미치고 

성공적인 교육으로 이끄는 ‘부모의 교육참여’에 대해 사회에서 정책적으로 개입하는 것은 아동‧청소년의 

복지적 관점에서 매우 중요한 의미를 갖고 있음을 알 수 있다. 

그럼에도 불구하고 기존의 선행연구들은 대체로 부모의 교육참여와 자녀의 미디어 사용시간, 인터넷 과

의존의 관계를 다소 횡단적으로 접근하여 분석하고 있다. 따라서 자녀의 미디어 이용행태에 부모의 교육

참여가 미치는 영향력에 대해 보다 명확하게 살펴보기 위해 이들 전반을 함께 살펴보는 종단적인 연구가 

필요할 것이다. 따라서, 아동‧청소년의 전인적 발달을 저해하는 긴 시간의 미디어 사용과 인터넷 과의존으

로부터 이들을 보호하고 건강한 미디어 이용행태를 만들어 가는 것에 도움이 되고자 이와 관련이 깊은 부

모의 교육참여정도를 함께 살펴봄으로써 어떠한 제안점이 있을지를 제언하고자 하였다. 

따라서, 본 연구는 부모의 교육참여 유형에 따른 자녀의 미디어 이용행태 전반에 대해 분석하고자 부모

의 교육참여 유형에 따른 아동‧청소년의 미디어 시간, 인터넷 과의존의 변화와 그 차이에 대해 종단적으

로 살펴보고자 한다. 이에, 본 연구에서는 한국복지패널의 10차, 13차 자료를 통해 부모의 교육참여 정도

에 변화가 나타났는지를 살펴보고, 이에 따라 13차, 16차의 자녀 미디어 사용시간 및 인터넷 과의존 변화

와 집단에 따라 차이가 있는지를 살펴볼 것이다. 

이를 기반으로, 본 연구는 다음의 연구문제를 설정하고자 한다. 

1. 부모의 교육참여 집단에 따른 자녀의 미디어 시간은 횡단적, 종단적으로 차이가 있는가? 

2. 부모의 교육참여 집단에 따른 자녀의 인터넷 과의존은 횡단적, 종단적으로 차이가 있는가?

제 2  이론  배경

1. 부모의 교육참여 

부모의 교육참여(parental involvment)는 자녀의 교육에 대한 학부모의 참여를 관심부터 활동까지 광범위

하게 일컫는 단어로 자녀의 연령 전반에 있어서 아동의 성공적인 교육과 이를 넘어서 전체적인 발달에 매

우 중요한 영향을 미치는 요인이다(Hoover-Dempsey and Sandler, 1995; Hornby and Lafaele, 2011). 이러

한 부모의 교육참여는 아동, 청소년의 학습 및 학교생활과 관련이 깊어 이에 대한 연구가 다수를 차지한다. 

자녀의 학습에 부모가 적극적인 관심을 가지고 참여할 경우 아이들의 학습동기에 긍정적인 영향을 미치게 

된다(Gonzalez-DeHass, Willems and Holbein, 2005). 이는 학습태도를 개선시키고 학업수행력에 영향을 미

치게 되며(임정하‧최은경, 2023), 결과적으로 아이들의 학업성적과 같은 학업성취도를 향상시키게 된다(연은

모, 2018; Cheng and Vachon, 2023). 이러한 학습 태도와 능력, 성취와 같은 요인은 학교적응력을 높이는 

주요한 영향 요인으로서, 부모교육참여는 결과적으로 아동의 학교적응력을 높이게 된다(민미희, 2023). 

이는 일반학생들 외에 기질적, 환경적 특수성을 지닌 아동들에게서도 동일하게 발견된다. 부모의 지속

적인 교육에 대한 관심과 지원은 영재학생들의 학습에 대한 자기조절능력 향상에도 긍정적인 영향을 주는 
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것으로 나타났으며(주영주‧김동심, 2016), 위탁아동의 경우에도 위탁부모가 교육참여, 교육관심도가 높을 

경우 학업성취도가 높아지는 것이 밝혀졌다(강현아, 2005). 이처럼, 부모교육참여는 아동‧청소년의 행복과 

삶의 만족, 건강한 발달을 위해 필요한 학교적응능력을 높이고 학업성취도를 높이는 것에 긍정적인 영향

을 미치는 것으로 나타나 아이들의 삶 전반에 있어서 큰 영향을 끼치는 매우 중요한 요인임을 알 수 있다

(이지언‧정익중‧민지연, 2022). 

하지만 아동에게 있어서 부모의 교육참여나 관심이 매우 중요한 영향을 미침에도 모든 부모들이 교육

참여를 하는 것은 아니다. 교육참여를 하는 부모들의 경우 교육에 참여하는 것이 자신의 역할이라는 신념

을 가지고 있으며, 자신의 교육참여가 자녀에게 긍정적인 영향을 미칠 것이라는 자기효능감을 가질 때 자

신의 상황에 맞춰 어떠한 형태로든 교육참여를 하게 된다(Hoover-Dempsey and Sandler, 1995). 반대로, 

교육에 참여하지 못하는 부모들의 경우 이들의 교육참여를 방해하는 요인이 있는 것으로 나타났다. 이에 

대해 Hornby and Lafaele(2011)은 4가지의 방해 요인을 제시하였다. 첫 번째는 부모 및 가족요인으로 부

모의 어린시절 개인적인 부정적 경험이나 낮은 교육수준으로 인해 자신의 교육참여가 자녀에게 도움이 되

지 않는다고 생각하는 것이다. 또한 이들이 한부모 가정의 가장이거나 대가족을 돌봐야 할 경우, 맞벌이 

부부일 경우 시간의 부족함으로 인하여 부모교육참여가 어려워지게 된다. 두 번째는 자녀요인으로 자녀의 

연령과 재능, 문제행동, 배움에 대한 어려움 호소 정도가 심각함에 따라 부모의 교육참여가 어려워질 수 

있다. 세 번째로는 부모-교사 요인으로 서로 의사소통의 어려움으로 서로 원하는 목표가 다른 것이며, 마

지막으로 사회적 요인으로는 노동시간 증가와 함께 맞벌이, 한부모 가정 증가와 같은 요인이 있으며, 이를 

포용하지 못하는 교육정책의 문제, 경제적으로 낮은 수준인 가구소득과 관련이 있음을 주장하였다. 이렇

듯, 학부모 개인의 특성과, 가족특성, 자녀특성, 사회적 영향 등으로 인해 부모의 교육참여가 방해받는 것

으로 나타났다. 

이처럼, 부모의 교육참여는 단순히 부모만의 선택이나 영역이라고 여기기보다는 사회적인 맥락과 개인

의 경험 사이에서 나타날 수 있는 결과로 단순히 이를 부모의 선택에만 맡기고 사회적으로 아무런 도움을 

주지 않는 것은 사회계층을 악화시키는 무책임한 행동일 수 있다. 이에 다양한 학자들은 정책적으로 부모

의 교육참여를 높이기 위한 다양한 방안을 제시하는 것이 사회적 책임과 역할임을 강조하고 있다

(Gonzalez-DeHass et al., 2005; Hornby and Blackwell, 2018; 임정하‧최은경, 2023). 

2. 청소년들의 미디어 시간 

하루는 24시간으로 모두에게 공평하게 한정된 시간이다. 따라서 미디어 이용시간이 증가하는 것은 다른 

활동에 보내는 시간을 감소시키는 것으로 볼 수 있다. 특히, 특히 코로나19로 인한 미디어 이용시간의 증

가는 균형잡힌 생활시간을 방해하여 아동의 일상균형에 문제가 생겼으며, 특히 부모의 사회경제적인 수준

에 따라 이러한 변화가 더 큰 것으로 나타났다(정익중‧이수진‧강희주, 2022). 이러한 미디어 시간의 증가는 

아동‧청소년에게 신체적, 정서적, 사회적으로 다양한 부정적 영향을 미친다. 먼저, 신체적으로는 건강 습관

과 영양상태에도 부정적 영향을 미치며(임희숙‧김순경, 2018), 이로 인해 비만도와(박민희‧송혜영, 2019) 신

체증상을 높이는 것으로 나타났다(김미숙‧ 배화옥, 2022). 또한, 정서적으로 미디어 시간의 증가는 자기조

절력과 자기효능감(김여란‧김현숙, 2015), 자아존중감을 낮추고 불안을 증가시키며, 이러한 부정적인 정서

로 인해 문제 행동을 증가시킨다(안수빈 외, 2017). 이는 아동의 사회적 문제와 연결되어 또래 애착과 학
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업성취도를 낮추고(김여란‧김현숙, 2015) 이를 통해 학교생활 적응에 부정적인 영향을 미치게 된다(김미숙

‧배화옥, 2022; 이귀옥‧이미리, 2022). 이처럼 아이들의 미디어 이용시간이 길어지면서 학습과 독서 시간이 

상대적으로 짧아지게 되고 이는 학업성취도에 부정적인 영향을 미치는 것처럼, 미디어 이용시간의 증가는 

아동‧청소년의 인지, 정서, 사회발달 전반에 부정적인 영향을 미치는 것으로 나타났다(성은모‧황경아‧이재

연, 2012). 특히 학령 초기 미디어 시간의 증가와, 학년이 증가하면서 유의하게 미디어 시간이 증가하는 

것은 미디어 중독으로 이어져, 이는 학교적응의 문제 외에도 아동‧청소년 삶 전반에 부정적인 영향을 미

치는 문제요인이 될 수 있다(이소은‧김미나, 2021). 이러한 미디어 이용시간을 증가시키는 요인으로는 개

인적 요인과 환경적 요인이 있다. 먼저, 개인적 요인으로는 성별이 남아일 경우, 환경적 요인으로는 부모

의 교육수준과 가구소득이 낮고 양부모 가정이 아닐 경우(김미숙‧배화옥, 2022). 또한 빈곤아동 수에 비해 

지역 아동센터의 수가 적고 불평등이 심한 지역일수록 미디어 시간이 증가하였다(김선숙‧임세희, 2018). 

한편, 미디어 이용시간보다는 미디어의 이용행태에 따라 부정적인 영향이 달라질수도 있다고 보는 논문

들도 다수 존재한다. 대표적으로 정익중(2022)은 디지털 네이티브 세대인 현재의 아동‧청소년들에게 있어

서 미디어 이용을 통해 창의력 증가와 또래관계 형성에 하나의 놀이문화로서 긍정적인 영향을 줄 수 있기

에 미디어 사용자체를 문제라고 판단하는 것은 지양할 필요가 있음을 주장하였으며, 이를 위해 미디어 자

체를 금지하는 것 보다는 미디어 리터러시 교육을 통해 건강한 미디어 습관을 형성하는 것이 중요함을 강

조하였다. 하지만, 이러한 미디어 이용행태에 있어서도 부모의 사회경제적 지위가 유의한 영향을 미치고 

있었다. 정재기(2011)의 연구에서 부모의 사회경제적 지위가 높은 아동의 경우 미디어를 활용한 게임 시간

이 감소하였으며, 이는 아동의 연령이 높아질수록 강한 영향을 받는 것으로 나타나, 경제수준이 높은 부모

가 자녀에게 기대하는 교육적인 열망 등이 미디어 이용 행태에 영향을 미치는 것으로 드러났다.

따라서, 미디어 이용시간과 이용행태 전반에 있어서 부모의 사회경제적 지위나 가구형태, 지역특성 등

이 유의한 영향을 미치는 것으로 나타나, 건강한 미디어 사용환경 조성을 위해 아이들이 방임 상태에서 

무분별하게 미디어를 이용하는 것이 아닌, 일상생활의 균형을 유지하는 선 내에서 좋은 컨텐츠를 적절하

게 사용하고 조절할 수 있도록 가정 및 사회에서의 개입방안을 강구하는 것이 필요함을 알 수 있다. 

3. 아동‧청소년들의 인터넷 과의존

 ‘인터넷 과의존‘이란 인터넷(스마트폰) 사용에 금단과 내성 증상과 같은 중독 증상을 보여 일상 생활 

영위가 어려운 상태로 인터넷 사용에 대한 자율적 조절능력이 감소하여 조절실패, 일상에서 과도하게 사

용시간이 두드러지는 현저성, 인터넷 이용으로 부정적 경험을 함에도 지속적으로 이용하는 문제적 결과의 

3가지 요인으로 개념을 구성할 수 있다(한국정보화진흥원, 2016:9). 이는 인터넷 중독(Addiction)과 같은 

의미이나 정부에서 국가정보화기본법 제30조의 규정에 의거하여,  ‘제3차 스마트폰‧인터넷 바른 사용 지원 

종합계획(2016~2018)’을 수립함에 따라 ‘중독’이 갖는 부정적인 의미를 대체하기 위해 ‘과의존’을 선정하였

다(서형준‧신지웅, 2018:22). 하지만, 여전히 인터넷 중독이 더 보편적으로 사용되는 용어이나 본 연구에서 

사용한 한국복지패널(2015)에서 13차년도 조사부터 ‘인터넷 중독’을 ‘인터넷 과의존’으로 용어를 대체함에 

따라 본 연구에서도 ‘인터넷 과의존’으로 용어를 대체하여 사용하고자 한다. 

 이러한 인터넷 과의존 문제는 긴 미디어 시간과 같이 아동‧청소년에게 다양한 문제를 야기한다. 먼저, 

신체적으로 인터넷 과의존은 수면 시간과 질을 낮추어 건강에 부정적인 영향을 미치게 된다(홍주연, 2022). 

심리적으로는 자기조절능력이 저하되어 자기효능감을 낮추고(김여란‧김현숙, 2015.) 불안(성은모 외,2021)
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과 우울을 증가시키킨다(홍주연, 2022). 또한 자존감과 자기통제를 낮춤으로써, 공격성을 높여 문제행동에도 

영향을 미친다(도금혜‧이지민, 2011). 이외에도 인터넷 과의존은 학습 및 독서시간을 감소시켜 학업 성취도가 

낮아지게 되며(성은모 외, 2021) 또래 관계를 통해 사회성을 발달시켜야할 시기에 학교 적응과(이소은‧김미

나, 2021) 사회성을 저해시키는 요인이 된다(김병년, 2013). 

 이렇듯 아동‧청소년 발달 및 삶 전반에 영향을 미치는 인터넷 과의존의 경우 환경적 요인과 개인적 요인의 

영향을 받는다. 환경적 요인의 경우 양육자의 학력과(배성만, 2015)함께 대표적으로 부모의 양육행동 및 애착, 

의사소통 형태와 같은 부모와의 관계(오현희‧김현진, 2014)와 지역사회의 낮은 지지관계 및 또래와의 낮은 애

착과 같이(배성만, 2015) 주변의 부모, 친구, 지역사회와의 관계적인 요인들의 영향이 큰 것으로 나타났다. 개인

적 요인의 경우 흡연이나 약물과 같은 중독물질 사용경험과 건강상태, 스트레스, 우울 등이 영향을 미쳤다(배성

만, 2015). 이에 아동‧청소년 삶 전반에 부정적인 영향을 미치는 인터넷 과의존으로부터 이들을 보호하고 

인터넷 과의존으로 인해 발생되는 문제들을 해결하고자 이에 사회적 문제로 보고 예방책을 마련하는 것이 

필요할 것이다.   

4. 부모의 교육참여와 아동‧청소년들의 미디어 시간과 인터넷 과의존

아동‧청소년들의 미디어 시간에 있어서 부모의 교육참여와의 관계는, 부모의 교육에 대한 참여와 관심

이 커질수록 자녀에게 주어진 한정적인 24시간 내에서 미디어 시간을 증가시킬 경우 상대적으로 학업 시

간이 줄어들 수 있기 때문에, 부모와 자녀의 교육에 대한 열망이 미디어 시간에 영향을 미치는 것으로 드

러났다(정재기, 2011). 이러한 미디어 이용시간의 증가가 학습태도와 학업성취에 부정적인 영향을 미치기 

때문이다(박석규‧이은영, 2015). 이처럼, 미디어의 이용이 학습태도에 부정적인 영향을 미치기 때문에 학습

태도를 지도하는 교육참여 수준이 높은 부모의 경우 미디어 이용에 제한을 둘 수 밖에 없는 상황이다(박

석규‧ 이은영, 2015). 최윤정(2022)의 연구에서 또한 부모가 미디어 시간에 개입하여, 시청 시간과 프로그

램을 제한하는 중재자의 역할을 할 경우 미디어 시간의 증가를 방지하고 이는 미디어가 학업성적을 낮추

는 영향을 예방하는 효과를 지닌 것을 알 수 있다. 이에 교육참여를 적극적으로 하는 부모의 경우 교육참

여의 일환으로 자녀의 미디어에 개입하여 중재 행위를 함을 알 수 있다.

 이와 관련하여 Willems et al(2023)의 경우에도 부모의 자녀의 미디어 중재 및 개입을 교육참여의 일환

으로 보고 유럽의 사회경제적 수준이 낮은 청소년들의 미디어 사용과 부모의 교육참여에 대해 살펴보았

다. 그 결과 자녀의 미디어 시간과 컨텐츠에 개입하여 중재를 하는 것이 부모의 교육참여로서 매우 중요

함에도 저소득 가정에서 이러한 미디어 중재에 대한 부모의 교육참여가 부족하였다. 이에 저소득 가정의 

청소년들의 미디어 시간이 긴 것으로 나타났다. 특히 남아의 경우 여아에 비해 이러한 부모의 교육참여로

서 미디어 중재가 어렵기에 남아에 대한 개입이 더욱 필요함을 주장하였다. Papadakis, Zaranis and 

Kalogiannakis(2019)의 연구에서 또한 부모의 교육참여와 미디어 이용에 대한 인식이 아동의 미디어 이용

에 미치는 영향에 대해 연구한 결과 부모가 경제적 수준이 낮고 연령이 높은 경우 미디어를 교육적으로 

이용하도록 돕는 교육참여 행위가 낮은 것으로 나타나 이로 인한 불균형을 해소할 필요가 있음을 주장하

였다.  

 반면, 부모의 교육참여로 인한 미디어 중재가 오히려 자녀의 인터넷 과의존과 같이 자녀의 미디어 이

용에 부정적인 영향을 미친다는 연구 또한 진행되어왔다. 이러한 연구들은 자녀가 부모와의 애착과 관계

가 좋을 경우 부모의 미디어 중재가 효과를 발하지만(이정자, 2022) 부모-자녀 관계가 좋지 못하고 애착이 

제대로 형성되어 있지 않을 경우, 부모가 교육참여의 일환으로 행하고자 하는 미디어 중재에 오히려 반발
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심을 가지고 미디어에 과의존하는 것으로 나타났다(김형지‧정세훈, 2015). 마찬가지로 부모의 교육참여가 

과하여 자녀가 이를 학업성취에 대한 압력으로 인식하여 스트레스를 받을 경우 이를 해결하고자 미디어에 

의존하여 인터넷 과의존, 중독까지 이르게 될 수도 있다는 연구 결과가 확인되고 있다(전성은‧강영신, 

2022). 이는 부모의 성별에 따라 다른 영향을 미치는 것으로도 나타났는데, 부의 자녀에 교육에 대한 성취

압력은 인터넷 과의존을 증가시키지만, 모의 성취압력은 이를 감소시키는 상이한 결과 또한 보고되고 있

다(이정민‧정혜원, 2015). 이렇듯, 아동‧청소년의 학업 스트레스는 아이러니하게도 인터넷 과의존을 증가시

키는 요인이 되기에(공영숙‧임지영, 2021) 학업스트레스를 높이지 않는 수준에서의 부모의 교육참여가 중

요함을 알 수 있으며, 결과적으로 부모의 교육참여를 통해 자녀의 미디어 기기를 중재하는 것이 적절한 

시간 미디어를 사용하는 것에 있어서 큰 영향을 미치는 요인임을 알 수 있다. 그렇기에 본 연구에서는 부

모의 교육참여 집단 수준이 변화와 이에 따른 아동‧청소년의 미디어 시간 양과 인터넷 과의존 차이에 대

해 살펴보고자 한다. 

제 3  연구방법 

1. 분석자료  표본(연구 상)

본 연구는 한국복지패널의 10차, 13차, 16차 아동부가조사와 인구사회학적 특성을 알기 위하여 해당 차

수의 가구 데이터를 활용하였다. 한국복지패널은 2006년도부터 시작하여 2021년 17차 데이터까지 조사를 

진행한 조사이다. 특히, 아동부가조사의 경우 매3년 마다 진행하는 아동‧청소년 대상 조사로 아동‧청소년

의 학교적응, 심리정서 전반에 대한 조사를 진행하고 있다. 1차 조사 시기인 2006년에 조사 대상자였던 초

등학교 4, 5, 6학년에 재학 중인 학생들이 10차년도 시기에는 모두 성인이 됨에 따라, 10차년도인 2015년 

조사부터는 신규표본을 구성하여 조사를 진행하였다. 10차 조사 또한, 당시 초등학교 4, 5, 6학년을 대상으

로 진행하였으며, 13차는 2018년 중학교 1, 2, 3학년에 재학 중인 아동 전체, 16차는 2021년 3월 기준 고등

학교 1, 2, 3학년에 재학 중인 아동을 대상으로 진행하였다.

 본 연구의 경우 10, 13차의 부모교육관심의 변화에 따른 13, 16차 아동 미디어 시간의 차이가 있는지

를 종단적인 영향을 보고자 하는 것이 목적이기에 10차와 13차, 16차까지 세 개의 차시의 조사에 모두 참

여한 아동만을 대상으로 분석을 진행하였다. 이를 위해 10차 년도 조사에는 아동 471명이, 13차는 391명, 

16차에는 337명이 조사를 완료하였으나, 10차시 이후 조사에 연속적으로 응답한 대상자만 남기고 신규 유

입된 대상자들은 제거하였으며, 정규성 기준을 만족시키고 분석대상 변수에 결측값을 지닌 케이스를 모두 

삭제하였다. 따라서 10차부터 13차까지 연속적으로 응하였으며, 결측치를 제외한 응답자는 총 278명, 16차

는 217명으로 최종적으로 10차부터 16차까지 연속적으로 참여한 217명을 대상으로 분석을 진행하였다. 

2. 분석 방법 

10차시와 13차이 부모의 교육참여의 시간적 변화에 따라 13차, 16차시 아동 미디어 시간 및 인터넷 과

의존 정도에 변화가 있는지 살펴보고자 공분산분석(Analysis of Covariance, ANCOVA)를 실시하였다. 이

론적 배경에서 살펴보았듯, 아동의 미디어 시간과 인터넷 과의존에 영향을 미치는 다양한 요인들의 효과
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를 통제한 상태에서 독립변수(부모의 교육참여의 변화)의 영향을 살펴봐야 하므로 공분산분석을 적용하였

다. 본 연구의 독립변수는 10차시와 13차시의 부모교육참여 관심정도의 변화를 탐색한 결과, 2차시기 동안 

지속적으로 높았던 ‘참여높음’집단과 지속적으로 낮았던 ‘참여낮음’ 집단, 마지막으로 높았으나 낮아진 ‘참

여감소’ 집단이고, 종속변수는 13차시, 16차시 아동의 미디어 시간과 인터넷 과의존이다. 선행연구에서 아

동의 미디어 이용 행태에 영향을 주는 것으로 밝혀진 통제변수(아동성별, 아동연령, 가구형태, 빈곤여부, 

학업성취도)들도 함께 투입하였다.  

3. 변수 

1) 종속변수

먼저 첫 번째 종속변수는 ‘미디어 시간’으로 ‘TV시청은 하루에 평균 몇 시간 정도 합니까?’ 문항과 ‘인

터넷 사용은 하루에 평균 몇 시간정도 합니까?’ 문항에 시간과 분으로 응답한 것을 최종적으로 합친 뒤 

분으로 변환하여 평균적으로 하루 동안 인터넷과 TV를 시청하는 미디어 시간을 보고자 하였다. 

두 번째 종속변수는 ‘인터넷 과의존’으로 인터넷으로 인한 일상생활 장애와 금단증상, 내성, 인터넷 내

에서의 관계에 대해 평가한 항목으로 20개의 문항이 4점 척도로 구성되어있다. 문항의 내용으로는 ‘인터넷

사용으로 건강이 이전보다 나빠진 것 같다.’ ‘인터넷을 하다가 계획한 일들을 제대로 못한 적이 있다.’  ’

인터넷을 할 때 누군가 방해를 하면 짜증스럽고 화가 난다.‘ 등으로 이루어져 있다. 10차년도 인터넷과의

존 신뢰도는  Cronbach’s α = =.733 이고 13차년도는  Cronbach’s α = =.651이다. 

2) 독립변수

독립변수는 부모교육참여(부모교육관심)으로 부모가 아동의 학교생활 등과 같이 교육적인 부분에 얼마

나 많은 관심을 가지고 참여하는지를 평가한 항목으로 4개의 문항이 4점 척도로 구성되어 있다. 해당 문

항은 다음과 같다. ‘부모님과 나는 학교 생활이나 친구에 대해 대화한다’, ‘ 우리 부모님은 학교 선생님(들)

과 이야기하기 위해 학교에 찾아 가신다.’, ‘우리 부모님은 학교가 주최하는 학부모회 모임 등과 같은 행

사에 참석하신다.’, ‘우리 부모님은 내가 숙제를 다 했는지 관심을 가지고 확인한다.’ 10차년도 부모교육참

여 문항의 신뢰도는  Cronbach’s α = =.762 이고 13차년도 부모교육참여는  Cronbach’s α = =.705로 신뢰

도 수준 또한 적절한 것으로 분석되었다. 

10차년도 부모교육참여의 중위값(1.00점)과 13차년도 부모교육참여의 중위값(1.50점)을 기준으로 한 이상

/미만으로 각 차시별 부모교육참여 ‘상/하’의 집단을 나누었다. 그리고 10차년도와 13차년도 모두 ‘상’에 

해당하는 부모들을 ‘참여높음’ 집단으로, 10차년도와 13차년도에 모두 ‘하’에 해당하는 부모들을 ‘참여낮음’ 

집단으로, 10차년도에는 ‘상’에 해당하나 13차년도에는 ‘하’에 해당된 부모들을 ‘참여감소’ 집단으로 구분해 

독립변수로 사용하였다.  

3) 통제변수 

통제변수는 아동의 미디어 시간과 인터넷 과의존과 같이 미디어 이용행태에 영향을 미치는 변수들로 

선행연구들을 토대로 개인적 변수와 외부환경적 변수로 나누어 적용하였다. 먼저 개인적인 변수로는 아동

의 성별, 연령(학교급 및 학년)과 학업성취도를 보았으며, 외부 환경적인 요소로는 부모의 교육수준, 가구

형태(양부모가정 여부)과 가구소득(빈곤여부)를 분석에 활용하였다. 아동의 미디어 이용 행태에 영향을 미
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치는 개인적 요인과 외부환경적 요인을 살펴봄으로써 독립변수가 종속변수에 미치는 영향에 대해 더 명확

하게 확인하고자 하였다. 

제 4  분석결과

1. 분석 상자의 일반  특성 

1) 차시별 연구 대상자 아동‧청소년의 일반적 특성 

 본 연구에서 분석한 아동‧청소년 217명의 일반적인 특성을 각 차시별로 분석한 결과 <표 1>과 같다. 성

별의 경우 10차시부터 16차시까지 모두 동일인이므로, 남 104명(47.9%), 여 113(52.1%)로 같은 비율이다. 연

령대는 10차시는 초4~초6까지가 대상자로 초4 63명(29.0%), 초5 80명(36.9%), 초6 74명(34.1%)로 대체로 고

른 분포를 보이고 있으며, 연령이 동일하게 올라가는 관계로 13차와 16차시의 연령도 마찬가지로 비슷한 

비율을 이루고 있다. 다만, 16차시의 경우 특수하게 고1 미만으로 아직 고등학교에 입학하지 않은 2명의 학

생이 있는 것으로 나타났다. 학업성취도는 자기보고식 검사로, 10차시인 초등시기 ‘상’ 66.4%, ‘중’ 27.2%, 

‘하’ 6.5%로 ‘상’이 가장 많았으며, 13차 중등시기의 아이들은 ‘상’ 51.2%, ‘중’ 32.3%, ‘하’ 16.6%로 여전히 

‘상’이 가장 많으나 ‘중’의 비율이 늘어났다. 16차 고등시기에는 ‘상’ 30.9%, ‘중’ 47.9%, ‘하’ 21.2%로 ‘중’으

로 평가하여 학교급이 올라갈수록 본인의 성적에 대한 평가가 점차 낮아지는 현상을 발견할 수 있다. 

 대상자의 가구특성은 다음과 같다. 먼저, 가구소득을 살펴보면 10차시 저소득가구는 13.8%, 일반가구는 

86.2%로 대부분 비저소득가구로 나타났으며, 13차시에서 일반가구가 88.5%로 증가하였다. 가구형태의 경

우 10차시에는 양부모 95.9%, 양부모 외 4.1%였으나 13차시 양부모 외 가구가 3가구 증가하였고, 16차시

에는 1가구 증가하여 10차시에서 16차시의 조사기간 동안 총 4가구가 양부모 외 가구로 편입된 것으로 조

사되었다. 부모학력은 대졸이상 32.2%, 대졸미만 66.8%로 나타나 대부분 대졸 미만인 것으로 집계되었다. 

<표 1> 차시별 연구 상자 일반 인 특성 
명(%)

구분
10차 13차 16차 

빈도 % 빈도 % 빈도 %

성별
남 104 47.9 104 47.9 104 47.9

여 113 52.1 113 52.1 113 52.1

학교급 및 학년

초4 중1
고1 미만

63 29.0 64 29.5
2 0.9

고1 60 27.6

초5 중2 고2 80 36.9 79 36.4 80 36.9

초6 중3 고3 74 34.1 74 34.1 75 34.6

학업성취도

상(중간이상~아주잘함) 144 66.4 111 51.2 67 30.9

중(중간) 59 27.2 70 32.3 104 47.9

하(아주못함~중간이하) 14 6.5 36 16.6 46 21.2

저소득가구
일반가구 187 86.2 192 88.5 196 90.3

저소득가구 30 13.8 25 11.5 21 9.7

가구형태
양부모 208 95.9 205 94.5 204 94.0

양부모 외 9 4.1 12 5.5 13 6.0

부모학력
대졸 이상 72 33.2 72 33.2 72 33.2

대졸 미만 145 66.8 145 66.8 145 66.8

합계 217 100 217 100 217 100
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2) 부모교육참여 변화 유형별(집단별) 일반적인 특성 

아동이 지각한 부모의 교육 참여 수준을 각 차시별로 평균점수를 기준으로 평균 이상 집단과 이하 집

단인 두 집단으로 나누고, 10차시와 13차시 집단 변화를 살펴보았다. 먼저, 10차시 부모 교육참여 수준 평

균값은 0.88점, 13차시는 1.45점으로 나타났기에 이를 기준으로 평균 이상인 집단을 ‘상’, 평균 이하인 집

단을 ‘하’로 나누었다. 그 결과, 10차시와 13차시 모두 평균 이상인 ‘참여높음’ 집단과 10차시에서는 점수

가 평균보다 높았으나, 13차시 점수가 평균 이하로 낮아진 ‘참여감소’집단, 10차시와 13차시 모두 평균 이

하의 점수를 지속적으로 유지한 ‘참여낮음’의 세 집단이 관찰되었다. 특이점은 자녀가 초등 고학년 시기인 

10차시 때 부모의 교육참여가 ‘하’였으나, 13차시때 ‘상’으로 부모교육참여가 증가한 집단은 없는 것으로 

나타났다. 따라서, 최종적으로 ‘참여높음’집단은 73명, '참여감소'집단은 40명, ‘참여낮음’집단은 110명으로 

분석되었으며, 아이들이 평가했을 때 부모의 교육참여 수준이 지속적으로 낮은 집단이 가장 많은 것으로 

나타났다. 따라서 이를 3가지 집단으로 유형화 한 뒤, 집단별 일반적인 특성을 살펴볼 경우 다음의 <표 

2>와 같은 결과가 집계되었다. 

먼저, '참여높음' 집단의 자녀 성별은 남 40.0%, 여 60.0%로 여아가 더 많았으며, '참여감소'집단은 남 

52.5%, 여 47.5%로 남자가 다소 많았다. '참여낮음' 집단은 남 51.4%, 여 48.6%로 마찬가지로 남아가 더 

많았다. 아동의 연령은 '참여높음' 집단은 초4/중1로 상대적으로 어린 연령대의 자녀들이 44.3%로 가장 많

았으며, '참여감소'집단은 중간 나이인 초5/중2가 '참여낮음' 집단은 가장 높은 연령인 초6/중3이 40.2%로 

가장 높았으나 초5/중2와 차이가 근소하였다. 아동의 학업성취도는 '참여높음' 집단은 ‘상’이 82.9%로 대

부분을 차지하였고, '참여감소'집단은 ‘상’이 10차시에는 70.0%로 가장 높았으나, 13차시 42.5%로 '참여감

소'하였다. '참여낮음'집단에서도 마찬가지로 10차시에는 ‘상’이 54.2%로 높았으나, 13차시 39.3%로 감소하

고 ‘중’집단이 40.2%로 가장 높게 나타났다.

환경요인으로 저소득가구여부의 경우 '참여높음'은 10차 8.6%, 13차 2.9%로 10차시에 저소득가구로 분류

된 4가구가 저소득 가구에서 탈피하였다. 10차시 '참여감소'집단은 15.0%, 13차시 12.5%로 1가구가 일반가

구로 변했고, '참여낮음'집단은 10차시와 13차시 모두 저소득가구가 16.8%를 유지하였다. 부모 교육수준의 

경우 대졸 이상이 '참여높음' 집단은 11.4%, ‘참여감소’는 25.0% '참여감소'는 19.6%로 나타났다. 특이점으

로 '참여높음' 집단에만 대학원(박사)졸업가구가 2가구 있었으며, 초등학교졸업은 '참여낮음'집단이 9명으로 

가장 많았다. 

  <표 2> 부모교육참여 집단별 일반 인 특성
명(%)

집단구분

참여높음 참여감소 참여낮음

10차 13차 10차 13차 10차 13차

빈도 % 빈도 % 빈도 % 빈도 % 빈도 % 빈도 %

아동성별
남 28 40.0 28 40.0 21 52.5 21 52.5 55 51.4 55 51.4

여 42 60.0 42 60.0 19 47.5 19 47.5 52 48.6 52 48.6

아동

학교급 및 학년

초4 중1 31 44.3 31 44.3 10 25.0 10 25.0 22 20.6 23 21.5

초5 중2 18 25.7 18 25.7 20 50.0 20 50.0 42 39.3 41 38.3

초6 중3 21 30.0 21 30.0 10 25.0 10 25.0 43 40.2 43 40.2

아동

학업성취도

상(중간이상~아주잘함) 58 82.9 52 74.3 28 70.0 17 42.5 58 54.2 42 39.3

중(중간) 10 14.3 10 14.3 9 22.5 17 42.5 40 37.4 43 40.2

하(아주못함~중간이하) 1 1.4 4 5.7 3 7.5 6 15.0 9 8.4 22 20.6

저소득가구
일반가구 64 91.4 68 97.1 34 85.0 35 87.5 89 83.2 89 83.2

저소득가구 6 8.6 2 2.9 6 15.0 5 12.5 18 16.8 18 16.8
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<표 2> 부모교육참여 집단별 일반 인 특성
계속

집단구분

참여높음 참여감소 참여낮음

10차 13차 10차 13차 10차 13차

빈도 % 빈도 % 빈도 % 빈도 % 빈도 % 빈도 %

저소득가구
일반가구 64 91.4 68 97.1 34 85.0 35 87.5 89 83.2 89 83.2

저소득가구 6 8.6 2 2.9 6 15.0 5 12.5 18 16.8 18 16.8

가구형태

모자 2 2.9 2 2.9 0 0 1 2.5 1 0.9 4 3.7

부자 1 1.4 1 1.4 0 0 1 2.5 2 1.9 2 1.9

조손 0 0 0 0 0 0 0 0 3 2.8 1 0.9

양부모 67 95.7 67 95.7 40 100.0 38 95.0 101 94.4 100 93.5

부모

교육수준

초등학교 졸업 1 1.4 1 1.4 1 2.5 1 2.5 9 8.4 9 8.4

중학교 졸업 15 21.4 15 21.4 1 2.5 1 2.5 7 6.5 7 6.5

고등학교 졸업 13 18.6 13 18.6 19 47.5 19 47.5 56 52.3 56 52.3

전문대학 졸업 33 47.1 33 47.1 9 22.5 9 22.5 14 13.1 14 13.1

대학교 졸업 6 8.6 6 8.6 6 15.0 6 15.0 16 15.0 16 15.0

대학원(석사) 졸업 2 2.9 2 2.9 4 10.0 4 10.0 5 4.7 5 4.7

대학원(박사) 졸업 2 2.7 2 2.7 0 0 0 0 0 0 0 0

합계 70 40 107

3) 주요변수의 일반적 특성

 본 연구에서 활용할 주요 변수의 정규성을 살펴보고자 일반적 특성을 살펴보면 다음의 <표 3>과 같다. 

먼저 모든 변수는 결측 케이스 없이 217명을 만족하였다. 각 변수의 평균을 살펴보면, 부모교육참여는 

0.83점, 미디어 시간 13차는 229.66, 16차는 229.93이며, 인터넷 과의존은 13차 1.31, 16차 1.30으로 나타났

다. 정규성 검증을 위해 왜도와 첨도를 확인한 결과 부모교육참여와 13차, 16차 미디어 시간은 정규성을 

충족하였다. 

<표 3> 주요변수의 일반  특성

변수 빈도(결측) 최소 최대 평균 표준편차 왜도 첨도

부모교육참여 217(0) 0.00 2.00 0.83 0.889 0.34 -1.65

미디어 시간
13차 217(0) 10.00 660.00 229.66 127.189 0.80 0.37

16차 217(0) 20.00 780.00 229.93 128.305 1.09 1.79

인터넷 과의존
13차 217(0) 1.30 1.45 1.31 0.016 5.94 43.42

16차 217(0) 1.30 1.40 1.30 00.013 4.97 27.17

2. 부모교육참여 변화 유형별 차이 비교 분석 

1) 부모교육참여 변화 유형별 자녀의 미디어 시간 차이 비교 

본 연구의 모형은 독립변수로 10차, 13차 부모 교육참여 집단을 넣고 통제변수로 아동‧청소년의 미디어 

시간에 영향을 미치는 개인적인 요인으로 성별, 연령(학교급), 주관적 학업성취도를 포함하였으며, 환경요

인으로 저소득가구 여부와 가구 형태를 포함하여 각 13차 미디어 시간과 16차 미디어 시간에 부모 교육참

여 집단별 차이가 있는지를 분석하였다. 그 결과, <표 4>와 같이 독립변수인 부모교육참여 집단에 따라 

13차 미디어 시간과(F=4.385*) 16차 미디어 시간(F=4.588*) 모두 유의한 차이를 보였다. 이러한 분석 결과

를 통해 아동의 미디어 시간이 부모의 교육참여 수준에 따라 달라지며, 이는 동시대 미디어 시간인 13차 
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미디어 시간 외에 향후 16차 미디어 시간까지 유의한 차이를 보이는 것으로 나타났다. [그림 1]과 같이 13

차, 16차 모두 미디어 시간이 ‘참여높음’집단이 가장 적었으며, ‘참여감소’집단, ‘참여낮음’ 집단 순으로 점

차 미디어 시간이 증가하는 것으로 분석되었다.

<표 4> 부모교육참여 집단 변화에 따른 미디어 시간 차이 공분산분석 

종속변수: 13차, 16차 미디어 시간 SS df MS F P

13차

미디어 시간

독립변수 부모교육참여 136257.105 2 68128.553 4.385 0.014

통제변수

13차 가구형태 1441.581 1 1441.581 0.093 0.761

13차 저소득여부 38704.329 1 38704.329 2.491 0.116

13차 아동성별 10318.659 1 10318.659 0.664 0.416

13차 아동학년 29392.412 1 29392.412 1.892 0.170

13차 학업성취도 0.838 1 0.838 0.000 0.994

오차 3246841.340 209 15535.126 　 　

수정된 합계 3493668.442 216 　 　 　 

16차

미디어 시간

독립변수 부모교육참여 131410.543 2 65705.271 4.588 0.011

통제변수

16차 가구형태 24275.045 1 24275.045 1.695 0.194

16차 저소득여부 54432.583 1 54432.583 3.801 0.053

16차 아동성별 11940.987 1 11940.987 0.834 0.362

16차 아동학년 94919.218 1 94919.218 6.628 0.011

16차 학업성취도 187518.390 1 187518.390 13.094 0.000

오차 2993113.285 209 14321.116 　 　

수정된 합계 3555823.963 216 　 　 　 

*p<.05, **p<.01, ***p<.001

[그림 1] 부모교육참여 집단별 미디어 시간 차이 그래  

집단별 13차 미디어 시간 집단별 16차 미디어 시간 

 공분산분석을 통해 확인된 부모 교육참여 집단별로 자녀의 미디어 시간에 유의한 차이가 나타난다는 

결과를 기반으로 3개의 부모교육참여 변화 유형 중 특히 어떤 유형 사이에 미디어 시간 차이가 두드러지

게 나타나는지를 살펴보고자 일변량 사후검정을 이용하여 분석하였다. 그 결과 <표 5>와 같은 결과를 얻

을 수 있었다. 결과를 요약하여 보자면, 13차 미디어 시간과 16차 미디어 시간 모두 부모교육참여 ‘참여낮

음’ 집단이 ‘참여높음’ 집단에 비해 유의하게 많은 것으로 나타났다. 이를 통해, 부모교육참여 변화 집단 

유형별로 동시대의 미디어 시간 및 3년 뒤의 미디어 시간까지 차이가 나타나는 것으로 드러났으며, 집단

별 차이의 경우 ’참여낮음‘ 집단보다 ’참여높음‘ 집단이 유의하게 적은 시간 미디어를 이용하는 것으로 분

석되었다.
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<표 5> 부모교육참여 집단별 미디어시간 차이 사후분석 

부모교육참여 N M SD F P 사후분석

13차

미디어 시간

참여높음(a) 107 255.23 138.725

4.385* 0.014
c>a**

(p=.004)

참여감소(b) 40 219.68 121.652

참여낮음(c) 70 196.29 102.479

전체 217 229.66 127.179

16차 

미디어 시간

참여높음(a) 107 255.51 138.191

4.588* 0.011
c>a***

(p=.003)

참여감소(b) 40 240.00 129.714

참여낮음(c) 70 185.07 97.833

전체 217 229.93 128.305

 *p<.05, **p<.01, ***p<.001

위의 연구결과를 통해 연구 문제로 설정하였던, 부모의 교육참여 변화 유형별로 자녀의 현재 미디어 시

간 및 향후 미디어 시간이 모두 차이가 있을 것이라는 가설이 지지되었다. 특히, 부모교육참여 ‘참여높음’

집단과 ‘참여낮음’집단이 13차, 16차 모두에서 차이가 유의한 것으로 나타나 부모의 교육참여가 지속적으

로 높을 경우 당시의 미디어 시간과 이후 미디어시간 모두 부모들이 중재효과를 가져 유의하게 낮았고 반

면, 부모 교육참여이 10차와 13차 모두 낮은 집단의 경우 자녀의 미디어 시간이 13차시에도 16차시에도 

모두 부모교육 관심이 높은 집단에 비해 유의한 수준으로 더 긴 시간 미디어를 사용하는 것임을 알 수 있

었다. 따라서, 부모의 교육참여 수준이 낮을 경우 자녀의 미디어 시간에 대한 적절한 중재를 하지 않아 자

유롭게 제한 없이 미디어를 사용함으로써 이러한 결과가 발생했을 가능성을 알 수 있었다. 

 요약하자면, 본 연구를 통해 부모 교육참여 수준 변화에 따라 자녀의 현재 미디어 시간과 향후 미디어

시간 모두 달라질 수 있음이 드러났으며, 부모의 교육참여 수준과 그 변화에 따라 순차적으로 자녀의 미

디어 시간에 차이가 나타났다. 특히, 10차, 13차 모두 지속적으로 낮은 집단과 지속적으로 높은 집단 사이

에 미디어 시간의 차이가 큰 것으로 분석되었으며, 이를 통해 부모가 지속적으로 낮은 교육참여를 하는 

집단과 높은 참여를 하는 집단 간의 자녀의 미디어 시간은 대조적인 차이가 있는 것을 확인할 수 있었다. 

2) 부모교육참여 변화 유형별 자녀의 인터넷과의존 차이 비교  

 부모교육 참여 유형별로 미디어 시간 차이가 유효함에 따라, 인터넷 과의존의 차이도 유의한지 살펴보

고자 위의 모형과 마찬가지로 독립변수로 10차, 13차 부모 교육참여 집단을 넣고 통제변수로 성별, 연령

(학교급), 주관적 학업성취도, 저소득가구 여부와 가구 형태를 포함하여 13차와 16차 자녀의 인터넷 과의

존에 차이가 있는지를 분석하였다. 그 결과, <표 6>과 같이 독립변수인 부모교육참여 집단에 따라 13차 

인터넷 과의존(F=0.029, P=0.971) 16차 인터넷 과의존(F=2.310, P=0.102)로 차이는 유의하지 않은 것으로 

나타났다.  이에 따라 두 번째 연구가설인 부모교육참여 변화 유형별로 인터넷 과의존에 차이가 있을 것

이라는 가설은 지지되지 않는 것으로 나타났다. 



142 2023년 한국복지패널 학술대회

<표 6> 부모교육참여 집단 변화에 따른 미디어 시간 차이 공분산분석 

종속변수: 13차, 16차 인터넷 과의존 SS df MS F P

13차

인터넷 

과의존

독립변수 부모교육참여 0.000 2 0.000 0.062 0.940

통제변수

13차 가구형태 0.001 1 0.001 0.437 0.509

13차 저소득여부 0.000 1 0 0.013 0.910

13차 아동성별 0.010 1 0.010 5.736* 0.018

13차 아동학년 0.003 1 0.003 1.446 0.231

13차 학업성취도 0.002 1 0.002 1.083 0.299

오차 0.374 209 0.002 　 　

수정된 합계 0.390 216 　 　 　 

16차

인터넷 

과의존

독립변수 부모교육참여 0.001 2 0.001 0.539 0.584

통제변수

16차 가구형태 0.001 1 0.001 0.910 0.341

16차 저소득여부 0.000 1 0.000 0.265 0.607

16차 아동성별 0.000 1 0.000 0.115 0.735

16차 아동학년 0.002 1 0.002 1.407 0.237

16차 학업성취도 0.001 1 0.001 1.035 0.310

오차 0.226 209 0.001 　 　

수정된 합계 0.230 216 　 　 　 

*p<.05, **p<.01, ***p<.001

부모교육참여 유형별로 인터넷 과의존에는 차이가 없음이 드러남에 따라, 사후분석은 시행하지 않았으

며, 기술통계적인 부분은 다음의 <표 7>과 같다. 13차 인터넷 과의존과 16차 인터넷 과의존에서 모든 집

단의 평균은 1.3점대로 동일하게 나타났으며, 16차 인터넷 과의존에서 또한 이와 비슷한 결과가 나타남을 

알 수 있어 집단별로 평균값이 거의 비슷한 수준임을 알 수 있다.  

<표 7> 부모교육참여 집단별 미디어시간 차이 사후분석 

부모교육참여 N M SD F P 사후분석

13차

인터넷 과의존

참여높음(a) 107 1.305 0.018

0.029 0.971 -
참여감소(b) 40 1.303 0.013

참여낮음(c) 70 1.306 0.016

전체 217 1.306 0.016

16차 

인터넷 과의존

참여높음(a) 107 1.305 0.018

2.310 0.102 -
참여감소(b) 40 1.303 0.007

참여낮음(c) 70 1.304 0.011

전체 217 1.304 0.013

 *p<.05, **p<.01, ***p<.001

위의 결과를 바탕으로, 부모교육참여 유형별로 ‘미디어 시간’에는 유의한 차이를 보이지만, ‘인터넷 과의

존’에는 차이가 없는 것을 알 수 있었다. 이는 부모의 교육참여에 대한 수준이 높아지는 것이 자녀의 미디

어 시간을 줄이는 것에는 영향이 있으나 자칫 과도한 부모의 교육적 참여와 관심은 자녀의 학업적 스트레

스로 이어질 수 있으며, 이러한 학업적 스트레스는 인터넷 의존과 같은 중독을 높이는 영향 요인이 된다

는 선행연구에 근거하여(김도희‧박영준‧장재원, 2017) 부모의 교육에 대한 관심과 참여가 미디어 시간 자

체는 중재하여 미디어 시간을 효과적으로 낮추는 것에는 일조할 수 있으나, 인터넷 중독을 예방하는 요인

으로는 작동되지 않음을 알 수 있었다. 
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제 5  결론  논의 

부모가 자녀의 학교생활이나 학업, 숙제나 과업에 대해 관심을 가지고 교육에 참여하는 것은 부모로써 

자녀를 올바른 길로 이끄는 성공적인 교육의 요건이자 아동‧청소년의 발달 전반에 영향을 미치는 매우 중

요한 요인이다(Willems et al, 2023). 특히, 디지털 네이티브 세대인 현재의 아동‧청소년들의 미디어 시간

이 갈수록 증가함에 따라(한국언론진흥재단, 2022) 아동의 다른 일상생활의 균형이 위협받고 있는 바(초록

우산어린이재단, 2022), ‘디지털 골디락스 가설’에 따라 미디어 시간을 너무 과하지 않은 적당한 수준으로 

미디어 시간을 조절할 수 있도록 아동을 가르치고 이들의 미디어 사용시간과 행태에 관심을 갖는 것이 현

재의 부모세대에게 새롭게 요구되는 역할이다. 

이에 다양한 선행연구에서 부모의 교육참여를 자녀의 미디어 의존과 중독의 보호요인으로 살펴본바(박

석규; 이은영,2015; 정재기, 2011) 있으나 부모의 교육참여 수준의 변화에 따라 자녀의 미디어 시간에 어떠

한 변화가 나타나는지 이를 종단적으로 살펴본 연구는 부족하기에 이를 살펴보고자 한국복지패널 데이터

를 기반으로 분석하였다. 그 결과, 다음의 세 가지의 의미 있는 결과를 확보할 수 있었다. 첫째, 부모의 교

육참여 수준의 변화는 크게 세 집단으로 유형화할 수 있었다. 먼저 10차시와 13차시 지속적으로 참여수준

이 높았던 ‘참여높음’집단과 10차시에는 높았으나 13차시에는 감소한 ‘참여감소’집단, 10차시와 13차시 모

두 참여수준이 낮은 ‘참여낮음’집단으로 나타났다. 특히 초등고학년 시기 부모의 교육관심이 낮았다가 높

아지게 된 경우는 발견되지 않았으며, 대체로 초등고학년 시기에 부모의 교육참여 태도가 높게 유지되다

가 점차 감소하는 경우만 확인할 수 있었다. 이는 초등고학년 시기 낮았던 부모의 교육참여가 중간에 높

아지는 경우는 극히 드물다는 것이기에, 부모들의 교육참여 수준에 개입할 때에 자녀가 초등고학년인 시

기에 개입하는 것이 매우 중요하며, 이 시기가 부모의 교육참여에 있어서 결정적인 시기가 됨을 알 수 있

었다.   

 둘째, 자녀의 초중등시기 부모의 교육참여 유형에 따라 중등 자녀의 미디어 시간에 차이가 있었으며, 

이는 자녀의 고등시기 미디어 시간에서 또한 유의한 차이를 보였다. 따라서 초중등시기 부모의 교육참여 

수준이 향후 고등학생의 미디어 시간에까지 영향을 미치는 요인임을 알 수 있었다. 중고등시기 모두 미디

어 시간의 양이 ‘참여높음’<‘참여낮음’ 으로 부모의 교육참여가 낮은 집단이 높은 집단에 비해 더 긴 시간 

미디어를 사용하고 있으며, 이 차이가 통계적으로 유의미한 것이 밝혀져 초중등시기 부모의 교육참여 수

준이 자녀의 고등시기 미디어 시간에 있어서 매우 중요한 차이를 만드는 요인인 것으로 볼 수 있다. 

 셋째, 초중등시기 부모의 교육참여 유형에 따른 자녀의 중고등시기 인터넷 과의존 차이는 통계적으로 

유의하지 않는 것으로 드러났다. 이는 기존의 선행연구의 과도한 교육참여와 관심이 자녀의 학업스트레스

로 연결되어 인터넷 과의존을 불러일으킬 수 있다는 결과와 달리 평균점수에서 조차 큰 차이가 드러나지 

않는 것으로 나타났다. 이는 결과적으로 부모의 교육참여가 미디어 과의존과 같은 중독의 영역에 대해서

는 그 영향이 유의하지 않은 것을 알 수 있다.

이처럼 연구결과를 통해 초중등시기의 부모의 교육참여 수준은 자녀의 중등시기 뿐만 아니라 고등시기

의 미디어 이용시간에 차이를 만드는 매우 중요한 요소임이 밝혀졌다. 또한, 선행연구에서와 같이 부모의 

교육참여 수준은 가구소득과 가구유형, 부모의 교육수준과 같은 외부 환경적인 요인의 영향을 많이 받게 

된다는 점이 드러났다. 이를 자세히 살펴보면, 초중등시기 부모의 교육참여 수준이 지속적으로 높은 집단

은 다른 집단에 비해 ‘양부모 외’, ‘저소득층’, ‘부모의 교육수준이 고등학교 졸업 이하’인 경우의 비율이 
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모두 가장 낮았다. 특히, 부모가 모두 박사학위 이상의 학력을 가질 경우는 교육참여 수준이 높았다. 반면, 

부모의 교육참여가 지속적으로 낮은 집단은 ‘양부모 외’, ‘저소득층’, ‘부모의 교육 수준이 초중등 졸업 이

하’인 경우의 비율이 모두 가장 높은 것으로 나타났다.

 이러한 결과를 통해 부모의 교육참여를 단순히 개인의 선택으로만 보기에는 환경적인 요인의 영향이 

큰 것을 알 수 있었다. 특히, 가구형태에서 초등시기 양부모였던 가구가 중등시기 한부모 가정이 된 경우 

모두 부모의 교육참여 수준이 감소하여 이러한 외부환경적인 요인에 따라 자녀의 미디어 시간 격차가 발

생하였다. 상대적으로 취약한 가구 소득과 형태, 부모의 낮은 교육수준 등에서 기인한 부모의 낮은 자기효

능감은 자녀의 교육참여를 방해하게 되고(Hornby and Lafaele, 2011), 이러한 환경적인 격차들로 인하여 

부모의 교육참여 수준은 낮아지고 아동의 미디어 시간의 격차로 이어지고 있음을 알 수 있다. 이에 자녀

의 발달 및 교육 격차로까지 이어지는 것을 예방하기 위하여 취약가구의 부모 교육참여에 대한 정책적 개

입이 필요하겠다.  

이를 기반으로, 가구소득이나 형태, 부모의 교육수준과 같은 환경적인 격차에 따른 자녀의 미디어 시간 

격차의 문제를 예방 및 해결하기 위하여 몇 가지 방안을 제시하고자 한다. 첫째, 부모의 낮은 교육참여를 

해결하기 위한 부모의 자기 효능감 향상 프로그램이다. Hornby and Lafaele(2011)은 교육수준이 낮은 부

모의 경우 자신이 자녀의 교육에 참여하는 것이 과연 효과적일지에 대해 의심하는 부모의 낮은 자기효능

감이 교육참여를 방해하는 요인이라고 하였다. 본 연구결과 또한 부모의 교육수준에 다른 교육참여 차이

가 명확하게 드러났다. 이에 교육참여 수준이 낮은 부모를 대상으로 ‘자기 효능감 향상 프로그램’을 실시

하여  부모들이 자신의 교육참여가 아동에게 도움이 될 수 있다는 것을 알려주어, 부모의 자신감 높이고 

성공적인 교육참여를 할 수 있는 방법에 대한 교육으로 성공적인 교육참여를 이끌어 낼 수 있을 것이다. 

둘째, 부모의 교육참여 수준별 맞춤형 지원이다. 먼저, 부모의 교육참여가 감소한 가정의 경우 가정 형

태의 변화로 갑작스러운 양육자의 빈자리가 생기거나, 다른 문제가 있는지를 살펴봐야 한다. 그 후 이들에

게 필요한 지원을 하기 위해 학교측과 연계하여 부모의 교육참여가 낮은 가정의 현황을 파악하고 이들의 

일상 회복을 위한 상담 및 자녀들에 대한 교육지원을 통한 개입이 필요하다. 다음으로 부모의 교육참여 

수준이 지속적으로 낮은 가정에 대해서는 이들의 자녀 교육에 대한 정보격차 해결을 위한 자녀 교육정보

지원 등이 제공되어야 한다. 또한, 교육참여 수준이 낮은 부모들이 시간 부족으로 인하여 자녀에 대한 충

분한 돌봄제공이 어려울 경우 이러한 공백을 해결하기 위한 지역사회의 돌봄시스템의 강화가 필요하겠다. 

이러한 노력들을 통해 부모의 교육참여 수준의 회복이 가능할 것이다. 

특히, 부모의 교육참여 수준을 높이고자 실천적, 정책적 개입을 할 때에 부모의 교육참여 수준을 어느

정도 결정짓게 되는 ‘초등고학년’시기에 개입하는 것이 매우 중요할 것이다. 이는 초등고학년 시기에 부모

교육 참여 수준이 낮았다가 이후 높아진 사례가 없음이 연구 결과를 통해 발견됐기에, 부모의 교육참여 

수준을 결정짓게 되는 ‘초등고학년’ 자녀를 둔 부모에게 더욱 적극적인 개입을 해야 할 것이다. 

셋째로, 무엇보다 부모의 낮은 수준의 교육참여와 자녀의 긴 미디어 사용시간이 오로지 부모 ‘개인만의’ 

문제와 책임이라는 사회적인 인식에서 벗어날 필요가 있다. 선행연구 및 본 연구의 결과에서와 같이 부모

의 교육참여 수준은 환경적인 요인과 같은 외부적 영향을 받기 때문이다. 따라서, 부모의 교육 격차가 자

녀 세대로 대물림되는 것을 방지하기 위해 이를 사회적인 문제로 인식하고 이를 해결하고자 하는 다양한 

교육정책과 같은 정책 지원이 필요할 것이다. 특히, 학교측에서 부모의 교육참여 수준을 높이기 위한 다양

한 프로그램 및 방안을 제공하는 것이 필요할 것이며, 교사가 부모와 긴밀한 연계를 통해 교육참여 수준
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을 높일 수 있도록 하는 방안 또한 제공될 수 있을 것이다. 

마지막으로 부모의 교육참여 수준이 자녀의 미디어 이용 시간에는 유의한 차이를 만들어 내지만, 자녀

의 미디어 과의존에는 영향이 유의하지 하지 않은 것으로 나타나 인터넷 과의존과 같은 중독의 영역에서

는 부모의 교육참여 수준에 개입하는 것으로는 해결이 어렵다는 결론을 얻을 수 있었다. 이는 인터넷 과

의존에 대해서는 부모자녀관계에 대한 치료 수준의 개입이 필요함을 알 수 있으며, 이에 대한 심층 후속 

연구가 필요할 것이다. 
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부모-자녀의 부정적 생애경험과 청소년의 

심리･정서 발달 간의 관계

The Relationship Between Parent-child Adverse Childhood Experiences and Adolescent 

Psychological and Emotional Development

이승진, 이화조, 최유정, 정익중(이화여자대학교)

본 연구는 부모세대와 자녀세대가 경험한 부정적 경험의 형태와 정도를 통합적으로 고려하고 세대 간 

부정적 생애경험을 유사한 집단으로 유형화하며, 부모세대의 부정적 생애경험이 자녀세대의 부정적 생애

경험에 영향을 미치는지와 자녀세대의 심리·정서 발달 정도에 잠재계층 유형 간 어떠한 차이가 있는지 살

펴보는 것을 목적으로 한다. 이를 위해 한국복지패널 1~16차 가구원용 자료와 10차, 13차, 16차 아동부가

조사 자료를 활용하였으며, 최종분석 대상은 청소년 337명과 부모 573명이다. 부모-자녀 부정적 생애경험 

유형화를 위해 잠재계층분석(LCA)을 실시하였고, 청소년의 심리·정서 발달에 미치는 영향을 살펴보기 위

해 BCH 보조변수를 활용하였다. 분석 결과 부모-자녀 부정적 생애경험 잠재계층은 3개의 집단(안정형, 자

녀 부정 경험 중심형, 부모 부정 경험 중심형)으로 분류되었다. 분류된 잠재계층 유형에 따라 청소년의 심

리·정서 발달인 행복감, 우울 및 불안, 공격성에 유의한 차이가 있는 것으로 나타났다. 이러한 연구결과를 

바탕으로 유형별 맞춤형 대응 방안을 논의하였다.

key words : 아동기 부정적 생애경험(ACE), 부모세대, 자녀세대, 잠재계층분석(LCA), 심리·정서 발달 
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제1  서론

개인이 아동기에 경험한 부정적인 사건들은 성인기에 이르기까지 전 생애에 걸쳐 영향을 미친다. 성인

기 이전에 겪는 부정적인 경험들은 아동기 부정적 생애경험(Adverse Childhood Experiences. ACE)이라 

한다. 학대와 방임, 가정의 기능 저하 문제로 인해 아동이 경험하게 되는 사건의 유형은 다양하다. WHO

는 ACE-IQ에 정서학대, 신체학대, 정서적·신체적 방임, 가족폭력경험, 부모의 한 명 혹은 두 명 모두의 부

재, 부모의 별거 또는 이혼, 가족구성원 중 약물남용, 정신질환, 자살충동, 수감된 가족, 왕따 경험, 지역사

회 내 폭력 노출 경험 등을 측정문항으로 다루고 있다(World Health Organization, 2020). 또한 질병통제

센터(the Centers for Disease Control, CDC)와 Kaiser Permanente’s Health Appraisal Clinic의 연구에서 

제시된 CDC-Kaiser ACE Study에서는 3가지 범주로 분류된 10개의 부정적 생애경험을 제시하고 있는데, 

이는 학대(신체학대, 성학대, 정서학대), 방임(신체적 방임, 정서적 방임), 가정의 기능 장애(가정폭력, 우울

과 같은 부모의 정신질환, 부모의 약물남용 및 중독, 부모의 수감, 사망/이혼/유기로 인한 부모와의 분리)

로부터의 부정적 경험을 의미한다(Felitti et al., 1998). 이 외에 연구에 따라 급격한 가계경제 악화, 부모의 

무관심과 돌봄 부재, 가정 내 폭력 목격경험, 지역사회 폭력 목격경험, 집단폭력 피해 및 목격경험 등을 

부정적 생애경험의 유형으로 다루기도 한다(류정희 외, 2017; 류정희 외, 2018; Haynes, E., et al. 2020). 

성장과정에서 경험된 기억은 시간을 통해 해소되기보다 개인의 정서적, 심리적 발달에 직간접적으로 영

향을 미치게 되고(이하나 외, 2021), 성인기의 신체적, 정신적 건강 저하와 삶의 질 감소를 초래할 뿐만 아

니라 사망의 여러 위험요인도 증가시킬 수 있다(Felitti et al., 1998; Kalmakis and Chandler, 2015). 여러 

연구들에서 부정적 생애경험을 경험한 아동은 우울과 여러 정신적 질병을 경험할 위험이 높으며 약물남용 

문제, 또래로부터의 폭력피해경험과 가해경험에 노출될 위험, 조기사망과 이혼의 위험을 높일 수 있는 건

강문제와 대인관계 문제 경험이 증가할 수 있다고(Abajobir et al., 2017; Afifi et al., 2019; Banducci, 

Hoffman, Lejuez, and Koenen, 2014; Felitti et al., 1998) 보고하여 그 위험성을 경고하고 있다. 

특히 부정적 생애사건을 경험하게 되면 청소들은 회의감과 좌절, 피로감을 느끼게 되고 정신적으로 무

기력해질 수 있는데(조미영, 2020), 무의식에 저장된 정서적인 문제는 심리적 안정을 저해하고 정신건강에 

영향을 미칠 수 있다. 2개 이상의 부정적 생애경험에 노출된 아동은 노출되지 않은 아동에 비해 3개 이상

의 정서적 문제를 겪을 가능성이 4배 이상 높으며(Bethell, Davis, Gombojav, Stumbo, and Powers, 2017), 

부정적 생애경험에 추가로 노출될 때 마다 정서적 문제가 발생할 확률이 30% 이상 증가한다(Balistreri 

and Alvira-Hammond, 2016)는 연구결과가 제시되기도 하였다. 구체적으로 보면, 아동기 부정적 생애경험

은 10-14세 아동의 우울과 성인기 우울 증상에 대한 위험을 증대시키는 것으로 나타났는데(이하나 외, 

2021; Blum et al., 2019), 아동기 부정적 생애경험 점수가 4개 이상일 경우 성인기에 우울장애를 경험할 

가능성이 6.11배 높았고 자살생각을 할 가능성은 4.14배 높았다(박애리, 2021). 노출된 부정적 생애경험 유

형이 많을수록 아동의 공격성과 비행 및 재범위험이 증가하는 경향을 보이기도 한다(Oei, A. et al., 2023). 

또한 급격한 가계경제 악화와 부모의 이혼, 부모의 폭행과 위협, 무관심과 돌봄 부재, 또래폭력 경험 등은 

아동의 삶의 만족도를 감소시키는 요인이 되며, 이러한 요인들이 중복적으로 나타날수록 아동의 행복도 

수준은 더욱 떨어지게 된다(류정희 외, 2018).  

한편, 아동기의 부정적 생애경험이 장기적으로 성인기에까지 영향을 미치는 것으로 조사됨에 따라 최근 

들어 부모세대가 경험한 부정적 생애경험의 영향이 자녀세대로 이어지는지에 대한 연구가 많은 관심을 받
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고 있다. 아동기에 노출된 부정적 생애경험이 성인기의 성취도와 웰빙을 저해하는 등 개인의 전 생애에 

걸쳐 다양한 부정적 결과를 예측하는 요인으로 밝혀져 왔기 때문에(Meadows, E. A., 2021), 부모세대가 

아동·청소년기에 경험한 부정적 생애경험이 자녀세대의 부정적 생애경험 노출과 발달에 어떠한 관련성을 

갖는지에 대한 연구의 필요성이 논의되고 있는 것이다. 

최근 진행된 몇몇 연구에 따르면, 부모의 아동기에 겪은 부정적 생애경험과 양육스트레스는 자녀의 부

정적 생애경험을 증가시키고 정신건강을 저해하는 위험요인이 되는 것으로 밝혀지고 있다(이주연, 최은영, 

2022). 먼저, 부모의 부정적 경험들은 이후의 양육행동에 영향을 미쳐 자녀의 부정적 생애경험의 노출 위

험을 증가시킬 수 있다(Larkin, Shields, and Anda, 2012; Letourneau et al., 2019). 즉, 부모세대의 부정적 

생애경험이 자녀세대의 부정적 생애경험으로 영향을 미칠 수 있다는 우려가 제기되고 있다. 최근 연구에

서 아동기에 여러 영역에서 중복적이고 직접적인 학대를 경험하거나 가정 내 학대와 부정적 가족생활을 

함께 경험하면 자녀에 대한 학대와 방임을 할 가능성이 더 높게 나타났다(이주연, 류정희, 2021; Blum et 

al., 2019). 이는 부모세대의 아동기 부정적 경험은 부모 역할에 대한 스트레스와 양육스트레스를 높이는 

원인이 되는데(Ammerman et al., 2013; Steele et al., 2016; Murphy et al., 2014; Steele et al., 2016), 높은 

양육스트레스와 같은 부모의 부정적인 심리적 반응은 아동에 대한 거부적 양육행동, 과보호적 양육행동, 

분노와 엄격한 규율 등으로 이어질 수 있고(한준아, 2019; Begle, Dumas, and Hanson, 2010), 학대와 방임 

등의 형태로 나타나 자녀의 부정적 생애경험 노출 위험성을 증가시키는 것으로 추정된다(Crnic and Low, 

2002; Haynes, E., et al. 2020). 부모가 4개 이상의 부정적 생애경험에 노출된 경우 아동기 부정적 경험에 

대한 해소되지 않은 감정으로 인해 자녀와의 낮은 애착으로 이어질 수 있다(Murphy et al., 2014; Steele 

et al., 2016). 또한 양육스트레스가 높다고 보고하는 보호자와 함께 거주하는 아동은 18세까지 4개 이상의 

부정적 생애경험을 경험할 가능성이 3배 더 높은 것으로 나타난다(Crouch, Radcliff, Brown, and Hung, 

2019).

이와 더불어 부모의 행동과 태도가 아동의 생활에 중요하게 영향을 미치는 요인이기 때문에, 부모가 아

동기에 경험한 부정적 생애경험이 자녀의 건강과 발달에 어떻게 관련성을 갖는지에 대해서도 연구가 진행

되고 있다(Committee on Supporting the Parents of Young Children, 2016). 부모의 부정적 생애경험이 

자녀의 정신건강과 발달 등에 부정적인 결과를 가져오는 것으로 논의되고 있는데(Lyons-Ruthet al., 2006; 

Panisch et al., 2020; Schickedanz et al., 2018; Thornberry and Henry, 2013; Buchanan, G. J. et al., 

2023), 4개 이상의 부정적 생애경험에 노출된 보호자는 아동의 우울과 불안 3배 증가시키는 것으로 나타

났다(Haynes, E., et al. 2020; Allen, E. C. et al. 2023). 

이와 같이 세대를 걸쳐 부정적 생애경험의 영향을 살펴보고자 하는 연구들은 최근 들어 관심이 높아지고 

있으나, 부모세대의 부정적 생애경험이 자녀세대의 부정적 생애경험에 영향을 미치는지 그리고 자녀의 정

신 건강에 어떻게 영향을 미치는지에 대한 논의는 아직 부족한 실정이다. 또한 부모세대와 자녀세대의 부

정적 생애경험을 시간의 연속선에서 살펴보는 연구가 주를 이루고 있음에 따라, 세대를 통합하여 부정적 

생애경험을 유형화하고자 하는 시도는 아직 전무하다. 따라서 본 연구는 대상 중심적 연구방법으로 접근함

으로써, 부모세대와 자녀세대가 경험한 부정적 경험의 형태와 정도를 통합적으로 고려하고 세대 간 부정적 

생애경험을 유사한 집단으로 유형화하여, 부모의 부정적 경험이 자녀의 부정적 경험에 영향을 미치는지와 

자녀세대의 심리·정서 발달 정도에 집단 간 어떠한 차이가 있는지 살펴보는 것을 목적으로 한다. 

주요 연구문제는 다음과 같다. 
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첫째, 부모세대와 자녀세대가 경험한 부정적 생애경험의 유형은 어떠한가?

둘째, 부모세대와 자녀세대가 경험한 부정적 생애경험의 유형에 따라 자녀세대의 심리·정서 발달에 차

이가 있는가?

제2  이론  배경

1. 부모-자녀의 부정  생애경험 

Bowlby가 주장한 내적작동모델과 같이‘만 18세 이전 원가족으로부터 양육 상황에서 받은 경험(황소영, 

2017)’인 아동기 경험은 자녀와의 관계, 부모로서의 특성, 양육 행동을 결정한다고 보고한다(조성희, 박찬

옥, 2012; 황소영, 2017; Balaguer et al., 2021; Chen et al., 2023). 반두라의 사회학습이론에서는 학대 피해 

아동이 가해자의 폭력적 행동양식을 학습하게 되며, 학습된 폭력적 행동양식은 아동이 성장한 후 자신의 

자녀에 대한 폭력적 가해행위로 발현된다고 설명한다(Bandura, 1971). 아동·청소년을 둘러싼 사회환경 체

계는 각각 인간에게 필요한 기능을 수행하는데, 이 중 가족 체계는 청소년에게 가장 근접한 체계이다. 특

히 부모와 자녀의 관계, 부모의 양육태도, 가족 구성원 간의 갈등 경험 등은 비행 및 문제행동을 예측하는 

중요한 요인으로 보고되고 있다(홍봉선 외, 2014). 가족기능이 원활하지 못한 가정의 경우 자녀의 훈육 수

단으로 물리적 방법을 선호하고, 자녀들에게 거부적이며, 비일관적인 양육과 지도 감독을 하는 경우가 많

다(이재경 외, 2016). 즉, 아동기 부정적 생애경험에 많이 노출될수록 폐 질환, 심장질환, 알코올 중독, 자

살시도, 만성적인 우울증(Felitti et al., 1998), 스트레스 관련 질병과 인지 발달의 위험성(Shonkoff et al., 

2012) 등에서도 그 심각성이 증가하는 것으로 확인되었다. 어머니의 아동기 경험에서 자신의 부모로부터 

받은 고통스럽고 불안한 어린 시기 경험의 감정요소들은 현재 그들에게 내재화되어 자녀와 분리되었을 때 

높은 수준의 불안을 경험하게 한다고 하였다(Fraiberg et al., 1975).  

다양한 가족의 특성이 아동학대와 밀접하게 연관되어 있는 것으로 보고하였는데, 먼저 가족의 특성 중 

가족의 빈곤 및 소득, 부모의 실직 여부, 가족구조 등도 아동학대 요인인 것으로 알려져 있다(Goldman, 

Salus, Wolcott, and Kennedy, 2003). 이주연, 류정희(2021)에 따르면, 부정적 가족생활 경험 집단은 전체 

연구대상자의 1.9% 소수였으나, 가족 중 음주, 약물 중독, 부모 별거 혹은 사망, 가정폭력 목격, 가족 중 

만성우울, 가족 중 수감자 등의 비율이 다른 유형의 집단들 보다 상당히 높은 경향을 보여주었다. 아동기

에 여러 영역에서 중복적이고 직접적인 학대를 경험한 집단일수록 그리고 가정 내 학대와 부정적 가족생

활을 함께 경험한 집단일수록 자녀에 대한 학대 및 방임을 할 확률이 더욱 높은 것으로 나타났다(이주연 

외, 2021). 

ACE는 노출 시 한 가지 부정적 경험에 노출되기 보다는 여러 부정적 경험에 노출되는 경향이 있다고 

알려졌으며, 노출되는 경험이 많아질수록 성인기 건강이 부정적이고 심각하게 나타난다는 점

(dose-response manner)이 폭넓게 받아들여지고 있다(Dube et al., 2006; Hughes et al., 2017). 아동기 부

모의 사망이나 이혼(윤명숙 외, 2012) 등 아동기 발달단계의 부정적인 경험이나 결핍된 환경이 성인기의 

우울 수준을 높이는 중요한 원인으로 강조되고 있다(윤명숙 외, 2021). 또한, 아동기 부모의 이혼, 부모의 

사망, 가족갈등, 질병 경험, 빈곤 등으로 인한 사회경제적 불리한 환경과 결핍경험은 성인 이후 뿐만 아니

라 삶의 전반에 걸쳐 지속적인 영향을 미친다(Bandelow et al., 2002; Briere et al., 2008). 아동기에 부모의 
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죽음이나 이혼 등으로 인한 상실을 경험할 경우 가족원의 역할변화, 학업중단, 소득의 감소 등 사회경제적 

위기를 초래할 수 있고, 성인기나 중년기에 분노, 우울, 슬픔 등의 정신건강문제와 결혼관계, 건강문제 등

의 발생에 유의미한 영향을 미치는 것으로 나타나고 있다(윤명숙 외, 2013; Bonnanno, 2004; Maier and 

Lachman, 2000). 트라우마 등의 외상에 사로잡혀 있거나 부모, 형제자매가 세상을 떠나 그 일에 정신을 

빼앗긴 상태인 경우에는 정서적으로 불안정해지고 자연스레 자녀에게 충분한 수준의 안락함과 보호를 일

관되게 제공하지 못한다(Hesse and Main, 2000). 이러한 경우 자녀도 아동기 부정적 생애경험을 통해 위

험에 빠질 가능성이 커진다고 보고하고 있다(류정희 외, 2018).

어머니가 아동기 때 자신의 부모와 격리되어 생활했거나 초기 가정이 붕괴되었던 경험은 현재 자녀에 

대한 부모로서의 양육태도에 부정적인 영향을 줄 수 있다고 하였다(Frommer, 1973; Main et al., 1985). 아

동기 부정적 생애경험의 누적 개수가 높을수록 성인이 되었을 때 겪는 우울증상 및 부정적 신체건강상태

의 정도가 어린 시절 부정적 생애경험을 겪지 않았던 집단보다 통계적으로 유의미하게 높았다(이하나, 정

익중, 2021). 또한, 성인 건강에 장기적이며 광범위하게 미치는 부정적인 영향으로 인해 WHO에서는 ACE

를 막대한 사회적 비용을 야기하는 사회문제로 규정하고 이에 대한 예방과 개입을 필수적인 사회정책으로 

제시하고 있다(M. H. Lee and Kim, 2017; 박애리, 정익중, 2018).

자녀는 부모의 영향을 일방적으로 받아들이는 수동적인 존재가 아니라 부모와의 상호과정에 능동적인 

참여를 한다는 것이다(윤경희, 이성진, 2000). 불운한 아동기 경험에 많이 노출되었을수록 정신건강의 위험

은 뚜렷하게 증가하였다. 특히 ACE 점수가 1씩 증가할 때마다 우울과 불안, 신체화를 앓을 확률은 유의

미하게 상승하였다(김은희, 이인혜, 2022). 위험한 가정환경에서 자라는 아동은 타인을 위협적으로 지각하

고 세상이 안전하지 못하다는 인식을 가지며(Houston and Vavak, 1991), 사회적 상호작용에서도 감정조

절 및 대처능력의 결핍으로 좌절감을 느낄 수 있다(Ehring and Quack, 2010). 또한, 아동기 부정적 생애경

험이 대물림되는 경향이 있으므로 생애주기적 관점에서 아동기 부정적 생애경험과 그 영향력에 관한 연구

가 예방적 관점을 통하여 중요하게 다루어져야 할 필요성을 강조한다(이하나, 김시아, 정익중, 2021).

2. 부정  생애경험과 청소년의 심리·정서 발달

부모자녀 상호작용은 가장 본질적 관계로 모든 인간관계의 바탕이 되며 부모는 아동에게 신체적 정서

적 사회적 발달의 원천으로 자녀에게 큰 영향력을 미치게 되는 중요한 인물이다(윤기영, 2002). 아동의 행

복감에 영향을 미치는 요인은 아동의 개인적인 요인과 더불어 부모에 대한 특성 요인과 관계요인 등이 지

대한 영향을 미치는 것으로 나타났다(문혁준, 2011). 부모의 긍정적 양육태도로 설명되는 따스함, 구조제

공, 자율성지지를 높게 지각한 아동일수록 행복감이 더 높은 것으로 나타났으며, 부정적 양육태도로 설명

되는 거부, 강요, 비일관성을 낮게 지각한 아동일수록 행복감이 높은 것으로 나타났다(문예은, 이주연, 

2021). 부모에 의해 자녀가 학대나 방임을 당했을 경우 청소년의 삶의 만족에 부정적 영향을 준다는 결과 

및 부모의 부정적 양육태도가 자녀의 행복감에 부정적 영향을 미친다고 보고하였다(박건희, 이재미, 2014). 

온정적이고 애정적인 부모의 양육행동을 나타낼수록 아동의 행복감이 높다는 연구결과(권재환, 이성주, 

2013; 김은숙, 2020; 박은미, 이석순, 2016; 배주영 외, 2015; 이주연, 장성예, 2014; 주지영, 박성연, 2013)가 

있으며, 아동기 일관성 있는 부모의 상호작용이 아동의 행복감에도 지속적인 영향을 준다(김연화, 2007). 

부모 등 성인과 가정에서 충분히 상호작용을 경험한 유아가 더 많은 행복을 느끼며, 이러한 유아기의 행
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복감은 아동기 행복감에 유의미한 정적 영향을 주는 직접효과가 나타났다(문은식 외, 2021). 즉, 아동의 행

복감은 이전 연령의 행복감이 원천이 되어 형성되므로 아동기 행복감이 갑자기 만들어지는 것이 아니며 

유아기부터의 다양한 경험, 특히 가정에서 부모와의 지속적인 상호작용 질에 좌우될 수 있다(문은식 외, 

2021). 청소년기는 부모와의 관계를 기본으로 타인과의 관계를 형성하면서 자신을 알아가는 시기로 관계

성은 행복감에 결정적 영향을 미친다(Ryan and Deci, 2000). 부모행복감은 자녀의 행복감과도 연결되며 

부모의 생활만족과 행복수준이 높으면 자녀의 행복수준도 높아지는 것을 알 수 있다. 이처럼 부모와 자녀

는 신체․생리적, 심리 및 사회적 관계가 매우 밀접하게 연계되어 있기 때문에 부모-자녀 행복감은 명백

하게 인과관계를 갖는다고 볼 수 있다(곽수란, 송미옥, 김영호, 2021). 

부모에게서 학대를 경험한 청소년은 신체적 건강상태가 좋지 않고 정신질환이나 질병이 더 많은 것으

로 나타났다(Arnow, 2004). 아동학대가 아동의 신체 및 정신적 건강에 미치는 영향은 아동기나 청소년기

에만 한정된 것이 아니라 성인기까지 지속된다(김세원, 2015). 아동학대를 받은 아이가 학교에서 학교폭력

을 일으키고, 반사회적 성향을 보이면서 범죄를 저지를 가능성이 커지며, 더 나아가 자신의 자녀에게 다시 

학대를 할 수 있는 가능성이 크다. 아동을 학대하는 부모 중 최소 30%가 어릴 때 부모로부터 학대받은 

경험이 있는 것으로 나타났다(오정수, 정익중, 2017).

부모의 개별적인 부정적 아동기 경험은 자녀의 문제 해결, 의사소통, 대인관계, 운동기능 등의 다양한 

발달영역의 지연과 관련이 있다(Folger and Eismann et al, 2018). 심리사회적 기능이 취약한 어머니의 자

녀는 그렇지 않은 아동에 비해 정신질환 유병률이 4배 이상 높았으며(Bifulco and Ball et al, 2002), 아동

기의 학대를 당한 경험은 부모가 된 후 자녀에게 일생에 걸친 정신병리의 위험요인이 될 수 있어

(Miranda and Granero, 2011; Widom et al, 2007) 다음 세대까지 전이가 된다는 것을 뒷받침한다. 

 이렇듯 부모의 아동기원가족 경험은 부모의 양육행동에 직접적인 영향을 미치고 있으며, 원가족의 긍

정적인 경험은 부모에게 양육태도로 드러난다. 부모의 긍정적 양육태도는 아동의 보호 요인 중 하나로 아

동이 위험 요인에 노출되었을 때 나타날 수 있는 부정적인 영향력을 중재하거나 완화시켜 결과적으로 문

제행동이 야기될 수 있는 확률을 낮추는 역할을 한다(남순현, 임소영, 2006). 하지만, 적대적이고 무관심한 

양육 태도는 아동을 공격적이고 무능력하게 하고, 다른 적응상의 문제행동과 관련되게 하기도 한다(Chen, 

Liu, and Li, 2000). 부모의 신체학대 가해가 아동의 신체학대 피해를 통해 학교폭력에 영향을 미치는데 

아동은 부모가 자신을 대하는 폭력적인 행동양식을 흡수하여 그대로 타인에게 행하는 것이다(류정희 외, 

2018; 남순현, 2009).

사회경제적 지위 중 생계 곤란과 학업이 중단된 아동기 때의 경험이 중장년기 성인의 우울 수준을 높

이는 원인이 되는 것으로 나타났다(윤수경, 2019). 또한, 우울은 부모로부터 받는 유전적 영향이 크다고 알

려져 있으나 학대와 같은 심각한 스트레스 사건은 유전적 요인만큼 우울에 큰 영향을 줄 수 있다고 보고

되기도 하였다(Kendler et al, 2010). 특히 삶의 만족도가 낮고 불안, 우울과 같은 부정적 정서를 자주 경

험하는 어머니는 자녀에게 둔감하게 반응하거나 애정을 철회하고 비난, 체벌과 같은 부정적 양육행동을 

더 자주 보이는 경향이 있으며, 이는 자녀의 문제행동이나 적응에 영향을 미친다(도현심 외, 2014). 즉, 

ACE 노출에 따른 심리 정서적 결과로 빈번히 지적된 것이 우울이며(Almuneef et al., 2014), 부모가 자녀

에 대한 정서학대와 방임은 아동의 우울 성향을 높이게(조옥자, 현온강, 2005) 되고, 아동이 청소년기에 문

제행동을 저지르거나 성인기에 부모가 되었을 때 폭력적 양육 방식을 보이는데 주요 요인으로 작용하는 

것이 확인되었다(Hollist, Hughes, and Schaible, 2009). 이처럼 우울은 아동의 대표적 내재화 문제행동 중 
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하나로 우울은 지속적으로 느껴지는 슬품, 활동에 대한 흥미나 즐거움의 저하 등의 인식이 죄의식, 자살생

각, 수면이나 식욕 저하 혹은 증가, 피로감 등의 생리적 현상과 연관되어 나타난다(Maughan, Collishaw 

and Stringaris, 2013). 그러므로, 아동기의 우울은 학업성취나 학교적응에도 부정적 영향을 줄 뿐 아니라 

청소년기 자살생각, 성인기의 우울, 자살 등 정신건강 문제와도 이어지기 때문에 중요하게 다루어져야 할 

문제이다(나은숙, 정익중, 2007).  

불안은 위험한 사건이나 감정이 일어나기 전에 무의식의 신호를 자아가 감지하여 나타나는 감정으로, 

감정조절이 잘 되지않는 사람들은 감정이 밀려오기 전에 불안을 신호로 사용하는 능력이 부족하여 구분되

지 않은 불쾌한 감정으로 인하여 고통을 받게 된다(조근호, 2010). 가족기능이 원활하지 못한 과정에서의 

성장은 부정적 경험과 이로 인한 불안을 야기할 가능성이 높다고 보고되고 있다(이재경 외, 2016). 청소년

들의 불안과 우울은 명확히 구별되지 않으며, 발달적 특성상 아동 및 청소년기는 불안과 우울에 모두 취

약하여 불안-우울 공존(comorbidity)의 양상을 보이는 경향성이 있으며(Cohen et al., 2018), 부모가 무관심

과 같은 태도로 일관할 경우에는 배가 되는 가중요인이 된다(Wenk et al., 1994). 사회불안(Social anxiety)

은 새로운 사회적 상황이나 활동에서 특정한 행위를 할 때 불안을 느끼는 증세로써‘낯선 사람을 대하거나 

다른 사람에 의해 주목을 받는 한 가지 이상의 사회적 또는 대인 상황에 대한 현저하고 지속되는 두려움’

을 말한다(정영은 외, 2022). 정체성이 형성되어 가는 과정인 아동기에 경험하는 심각한 형태의 외상 경험

은 사회불안의 발생뿐만 아니라 성인기까지의 증상의 지속과 관련성에 대한 연구(Kuo et al., 2011)가 보

고되었다. 또한, 사회불안 증상이 있는 사람은 그렇지 않은 사람들과 비교하여 아동기에 정서적 학대에 더 

많이 노출된 것으로 나타났다(Wright el al., 2009).  

폭력, 공격적이고 파괴적 행동, 충동적 행동을 포함하며 분노, 적의, 증오, 불안 및 원한 등에 의하여 타

인과 자기 자신 또는 기타 대상에 대해 심한 손해, 상해 또는 공포감을 일으키는 행동을 공격성이라 한다

(Coie and Dodge, 1998). 방임을 경험한 청소년들은 부정적인 감정에 대처하는 방법을 부모에게서 모델링

한 경험이 없고, 충동성을 원만한 방식으로 해결할 수 있는 정서조절 능력을 습득할 기회가 상대적으로 

적기 때문에(Van der Kolk and Fisler, 1994) 공격적인 태도를 통제하는 부분에서 어려움을 겪는다. 즉, 어

머니의 무관심, 냉대, 거부 등은 자녀의 공격적인 행위를 촉발하게 만드는 주요한 원인이 된다(D. Olweus, 

1994). 방임을 경험한 아동은 그렇지 않은 아동에 비해 공격적인 경향이 있고, 부모의 방임이 청소년의 공

격성 혹은 공격적인 행동에 영향을 미친다고 하였다(이아영, 유서구, 2011). 생애초기 부모에 의해 방임을 

경험한 아동은 다른 사람의 고통에 공감하지 못하는 특징이 나타났으며, 부모에게서 위안을 얻지 못하는 

상황이 더해지면서 다른 사람에게 방해가 되고 적대적이고 공격적으로 된다는 것이다(류정희 외, 2018). 

즉, 부모의 부정적인 양육태도 및 무관심과 방임이 아동의 행복감을 저해한다고 한다(허은, 2021; 이미영, 

2020; 엄창섭, 2018).

제3  연구방법

1. 연구 상  분석자료

본 연구는 전국을 대표하는 패널조사인『한국복지패널조사(Korea Welfare Panel Study)』를 활용하였

다. 한국복지패널은 2006년부터 총 7,072가구를 대상으로 시작되었으며, 표본추출 시 중위소득 60% 미만 
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저소득층에 전체 표본의 약 50%를 할당하였기 때문에 저소득층 연구에 적합한 패널이다. 가구용, 가구원

용, 부가조사, 세 가지의 조사표로 구성하여 실시되었고, 부가조사는 3년마다 아동, 복지 인식, 장애인에 

대해 이루어지고 있다. 본 연구에서는 부모-자녀의 부정적 생애경험과 청소년의 심리·정서 발달 간의 관계

를 살펴보기 위해 부모의 경우 1~16차(2006~2021년) 가구원용 자료를, 청소년의 경우 아동부가조사가 실

시된 10차(2015년), 13차(2018년), 16차(2021년) 아동부가조사 자료를 활용하였다. 분석에 포함된 대상자는 

16차 아동부가조사에 응답한 청소년 337명과 부모 573명이다. 

2. 측정도구

1) 부모-자녀의 부정적 생애경험

부모-자녀의 부정적 생애경험 잠재계층을 유형화하기 위한 지표들의 측정 문항 내용은 <표 1>과 같다. 

각 지표들을 구체적으로 살펴보면 부모세대의 경험에서 부모님이 일찍 돌아가신 경험 지표는 ‘귀하께서는 

아동기(만 0~17세)에 다음과 같은 경험이 있으십니까? 부모님 중 한 분 이상이 일찍 돌아가셨다.’라는 문

항에 대해 ‘1: 그렇지 않다’, ‘2: 그렇다’, ‘3: 모름’으로 응답하도록 했다. 이 중 경험이 있다고 응답한 ‘2: 

그렇다’는 ‘1’로, 그 외에 경험이 없거나 응답하지 않은 경우는 ‘0’으로 코딩하였다. 부모님의 이혼 경험 지

표는 ‘귀하께서는 아동기(만 0~17세)에 다음과 같은 경험이 있으십니까? 부모님이 이혼하셨다.’라는 문항에 

대해 ‘1: 그렇지 않다’, ‘2: 그렇다’, ‘3: 모름’으로 응답하도록 했다. 이 중 경험이 있다고 응답한 ‘2: 그렇다’

는 ‘1’로, 그 외에 경험이 없거나 응답하지 않은 경우는 ‘0’으로 코딩하였다. 생계가 곤란하여 학업중단 경

험 지표는 ‘귀하께서는 아동기(만 0~17세)에 다음과 같은 경험이 있으십니까? 생계가 곤란하여 학업을 중

단(진학포기)한 적이 있다.’라는 문항에 대해 ‘1: 그렇지 않다’, ‘2: 그렇다’, ‘3: 모름’으로 응답하도록 했다. 

이 중 경험이 있다고 응답한 ‘2: 그렇다’는 ‘1’로, 그 외에 경험이 없거나 응답하지 않은 경우는 ‘0’으로 코

딩하였다. 경제적 이유로 친척집에서 성장 경험 지표는 ‘귀하께서는 아동기(만 0~17세)에 다음과 같은 경

험이 있으십니까? 경제적 이유로 친척집에서 자란 적이 있다.’라는 문항에 대해 ‘1: 그렇지 않다’, ‘2: 그렇

다’, ‘3: 모름’으로 응답하도록 했다. 이 중 경험이 있다고 응답한 ‘2: 그렇다’는 ‘1’로, 그 외에 경험이 없거

나 응답하지 않은 경우는 ‘0’으로 코딩하였다. 자살 경험 지표는 자살 계획 또는 자살 시도 경험 문항을 

활용하였는데, 자살 계획 문항은 ‘귀하께서는 지금까지 자살하려고 구체적으로 계획을 세운 적이 있습니

까?’, 자살 시도 문항은 ‘귀하께서는 지금까지 자살을 시도한 적이 있습니까?’라는 문항에 대해 ‘1: 예’, ‘2: 

아니오’로 응답하도록 했다. 두 문항 중 한 문항이라도 경험이 있는 경우는 ‘1’로, 없는 경우는 ‘0’으로 코

딩하여 활용하였다. 부모세대의 경험은 1~16차 설문에서 부와 모 둘 중 한 명, 그리고 1번이라도 경험이 

있다고 응답한 경우 부정적 생애경험이 있는 것으로 간주하였다.

자녀세대의 경험에서 성추행 피해 경험 지표는 ‘지난 1년 동안 내가 싫은데도 다른 사람이 나의 몸(성

기)을 만진 적이 있다’와 ‘지난 1년 동안 내가 싫은데도 다른 사람이 옷을 억지로 벗게 하여 내 몸을 보려

고 한 적이 있다’는 문항에 대해 ‘1: 전혀 없다’, ‘2: 1번’, ‘3: 2번’, ‘4: 3번’, ‘5: 4번’ ‘6: 5번 이상’으로 응답

하도록 했다. 두 문항 중 한 문항이라도 경험이 있는 경우는 ‘1’로, 없는 경우는 ‘0’으로 코딩하여 활용하

였다. 학교폭력 피해 경험 지표는 총 6문항이며 세부문항은 ‘다른 아이들이 듣기 싫은 별명을 부르며 나를 

놀리거나 조롱한 적이 있다’, ‘다른 아이들이 나를 고의로 어떤 일에 끼워주지 않거나 따돌리고 무시한 적
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이 있다’ 등으로 구성되었다. 응답범주는 ‘1: 전혀 없다’, ‘2: 1번’, ‘3: 2~3번’ ‘4: 4번 이상’으로 6문항 중 한 

문항이라도 경험이 있는 경우는 ‘1’로, 없는 경우는 ‘0’으로 코딩하여 활용하였다. 신체학대 경험 지표는 

‘나는 부모님으로부터 심하게 맞은 적이 있다’라는 문항에 대해 ‘1: 전혀 없었다’, ‘2: 1년에 1~2번 정도’, 

‘3: 2~3개월에 1~2번 정도’, ‘4: 한달에 1~2번 정도’, ‘5: 일주일에 1~2번 정도’로 응답하도록 했다. 이 중 경

험이 없다고 응답한 ‘1: 전혀 없었다’는 ‘0’으로, 그 외에 경험이 있다고 응답한 경우는 ‘1’로 코딩하였다. 

정서학대 경험 지표는 총 3문항이며 세부문항은 ‘내가 수치심과 모욕감을 느낄 정도로 부모님이 꾸짖은 

적이 있다’, ‘부모님이 나에게 “너만 없으면 속이 편할 것이다”와 같은 말을 하였다’ 등으로 구성되었다. 

응답범주는 ‘1: 전혀 없었다’, ‘2: 1년에 1~2번 정도’, ‘3: 2~3개월에 1~2번 정도’, ‘4: 한달에 1~2번 정도’, 

‘5: 일주일에 1~2번 정도’로 3문항 중 한 문항이라도 경험이 있는 경우는 ‘1’로, 없는 경우는 ‘0’으로 코딩

하여 활용하였다. 방임 경험 지표는 총 4문항이며 세부문항은 ‘내가 늦게 와도 부모님은 관심이 없다’, ‘부

모님은 이유 없이 내가 학교에 결석해도 나에게 아무 말 안 했다’ 등으로 구성되었다. 응답범주는 ‘1: 전

혀 없었다’, ‘2: 1년에 1~2번 정도’, ‘3: 2~3개월에 1~2번 정도’, ‘4: 한달에 1~2번 정도’, ‘5: 일주일에 1~2번 

정도’로 3문항 중 한 문항이라도 경험이 있는 경우는 ‘1’로, 없는 경우는 ‘0’으로 코딩하여 활용하였다. 자

녀세대의 경험은 10, 13, 16차 설문에서 1번이라도 경험이 있다고 응답한 경우 부정적 생애경험이 있는 것

으로 간주하였다.

영역 지표명 측정값 코딩
활용 

데이터
경험율(%)

부모

경험

부모님이 일찍 돌아가신 경험

1: 그렇지 않다,

2: 그렇다, 3: 모름

1: 그렇다, 0: 그렇지 

않다/모름
1~16차

20.2

부모님의 이혼 경험 3.6

생계가 곤란하여

학업중단 경험
5.0

경제적 이유로

친척집에서 성장 경험
3.6

자살 

경험

지금까지 자살하려고 

구체적으로 계획을 세운 

여부 1: 예, 2: 아니오 1: 예, 0: 아니오 6~14차 16.0

지금까지 자살을 시도한 

여부

자녀

경험

성추행 피해 경험
1: 그런적 없다, 2: 1번, 3: 2~3번, 

4: 3번, 5: 4번, 6: 5번 이상

1: 경험 있음(2~6 응답), 0: 

그런적 없다

10, 13, 

16차

1.8

학교폭력 피해 경험
1: 전혀 없다, 2: 1번, 3: 2~3번, 4: 

4번 이상

1: 경험 있음(2~4 응답), 0: 

전혀 없다
46.9

신체학대 경험 1: 전혀 없었다, 2: 1년에 1~2번 

정도, 3: 2~3개월에 1~2번 정도, 4: 

한달에 1~2번 정도, 

5: 일주일에 1~2번 정도

1: 경험 있음(2~5 응답), 0: 

전혀 없었다

27.6

정서학대 경험 42.7

방임 경험 16.0

〈표 1〉부모-자녀의 부정  생애경험 주요 지표의 측정 문항 내용
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2) 청소년의 심리·정서 발달

청소년의 심리·정서 발달은 행복감, 우울 및 불안, 공격성을 통해 살펴보았다. 행복감은 연세대학교 사

회발전연구소(2010)의 척도를 활용하였다. ‘나는 건강하다고 생각한다’, ‘나는 학교생활을 매우 좋아한다’, 

‘나는 삶에 만족한다’ 등 6개의 문항에 대해 ‘1점: 전혀 그렇지 않다’, ‘2점: 별로 그렇지 않다’, ‘3점: 보통

이다’, ‘4점: 다소 그렇다’, ‘5점: 매우 그렇다’의 5점 척도로 응답한 항목을 0, 1, 2, 3, 4로 재코딩하였고, 

부정설문 문항은 역코딩하여 합산한 점수로 측정하였다. 총점이 높을수록 주관적 행복감이 높음을 의미하

며, 척도의 Cronbach’s α값은 .834다. 

우울 및 불안은 ‘외롭다고 불평한다’, ‘잘 운다’, ‘나쁜 생각이나 나쁜 행동을 할까 두려워한다’, ‘스스로 

완벽해야 한다고 생각한다’ 등 14개의 우울 및 불안 관련 문항에 대해 ‘1점: 전혀 아니다’, ‘2점: 그렇다’, 

‘3점: 자주 그렇다’의 3점 척도로 응답한 항목을 0, 1, 2로 재코딩하여 합산한 점수로 측정하였다. 총점이 

높을수록 우울 및 불안 정도가 높은 것을 의미한다. 척도의 Cronbach’s α값은 .845다. 

공격성 ‘말다툼을 자주 한다’, ‘가족이나 다른 아이의 물건을 부순다’, ‘자주 싸운다’, ‘신체적으로 남을 

공격한다’ 등 19개의 공격성 관련 문항에 대해 ‘1점: 전혀 아니다’, ‘2점: 그렇다’, ‘3점: 자주 그렇다’의 3점 

척도로 응답한 항목을 0, 1, 2로 재코딩하여 합산한 점수로 측정하였다. 총점이 높을수록 공격성 정도가 

강한 것을 의미한다. 척도의 Cronbach’s α값은 .775다.

3. 분석방법

본 연구는 부모-자녀의 부정적 생애경험 잠재계층 유형이 청소년의 심리·정서 발달에 미치는 영향을 살

펴보는 것을 목적으로 한다. 연구모형은 [그림 1]과 같다. 분석을 위해 Mplus 8.4를 활용하였고, 구체적인 

분석방법은 다음과 같다.

첫째, 부모-자녀의 부정적 생애경험 잠재계층이 청소년의 심리·정서 발달에 미치는 영향을 살펴보기 위

해 잠재계층분석(Latent Class Analysis: LCA)을 활용하였다. 이는 변수가 아닌 사람을 중심으로 분석하는 

대상중심 접근방법으로 모집단의 이질적인 특성을 파악할 때 유용하다(Pastor et al., 2007). 그리고 유형의 

수를 연구자가 미리 가정하지 않고, 범주화된 설문에 대한 관측변수들의 응답패턴을 기초로 하여 유사한 

속성을 가진 개개인을 동일한 하위그룹으로 분류하기 위한 통계 분석방법이다(Muthen and Muthen, 2000; 

Geiser, 2013). 

둘째, 유형화된 부모-자녀의 부정적 생애경험 잠재계층 유형이 청소년의 심리·정서 발달에 어떠한 영향

을 미치는지 살펴보기 위해 BCH 보조변수(auxiliary variable)를 활용하여 잠재계층에 따른 종속변수의 집

단간 차이를 분석하였다(Asparouhov and Muthen, 2014). BCH(Bolck-Croon-Hagenaars) 접근 방식은 집단 

내 개인의 확률적 특성을 고려하는 분석으로 ANOVA를 통한 분석보다 명확한 추정치를 산출하는 방법으

로 보조변수의 분산이 집단 간에 크게 차이가 나는 경우 적용한다(Bakk and Vermunt, 2016; Asparouhov 

and Muthén, 2014). 잠재계층분석 내에서 활용되는 BCH는 3단계 접근방법을 활용한다. 1단계는 잠재계층

분석의 매개변수를 원격 결과 변인 없이 추정하고, 2단계는 잠재계층분석을 기반으로 집단 내 개인의 사

후확률을 활용하여 특정 가중치 변수를 계산, 3단계는 가중치 변수를 각 집단의 Z 가중 평균을 계산하는

데 적용한다(Huang et al., 2017). 종속변수가 연속형일 때 분류오류에 따라 각 개인의 가중치를 부여한 



이승진･이화조･최유정･정익중/부모-자녀의 부정적 생애경험과 청소년의 심리･정서 발달 간의 관계  159

후 종속변수에 대해 분산분석을 실시하여 차이가 나타나는지를 알아보는 방법으로 분류의 오류를 고려할 

뿐만 아니라, 기존 종속변수 분포에 큰 영향을 받지 않으므로, 잠재계층의 변화 문제가 발생하지 않는 장

점이 있어 권장되는 방법이다(조소영, 조규락, 2022; Bakk et al., 2016).

모형의 적합성을 평가하여 계층의 수를 결정하기 위해 정보지수, 모형의 차이검증, 분류의 질, 각 집

단의 사례 수 분포, 해석 가능성을 활용한다. 정보지수는 AIC(Akaike’ Information Criterion), 

BIC(Bayesian Information Criterion), SABIC(Sample-size Adjusted BIC)가 있으며, 값이 작을수록 적합한 

모형이라고 볼 수 있다. 모형의 차이검증은 LMR-LRT(Lo-Mendell-Rubin adjusted Likelihood Ratio 

Test), BLRT(Bootstrap Likelihood Ratio Test)로 확인하였다(Mendell and Rubin, 2001). 이때 잠재계층이 

k개인 모형에 대해서 잠재계층이 k-1개인 모형과의 차이를 검증하며, 유의도 점수를 바탕으로 선택한다. 

분류의 질은 Entropy를 통해 확인하며, 이는 1에 가까울수록 계층 분류의 정확도가 높음을 의미한다

(Muthen 2004). 그리고 각 집단의 사례 수 분포는 도출된 잠재계층에서 하위집단의 비율이 전체의 1~5% 

이상인 경우는 적절하다고 본다(Jung et al., 2008; Nooner et al., 2010).

〔그림 1〕 연구모형

제4  연구결과

1. 연구 상자의 인구사회학  특성  주요 변수의 기술통계

1) 연구대상자의 인구사회학적 특성

부모세대와 자녀세대의 인구사회학적 특성을 살펴보면 다음과 같다. 부모세대의 경우 성별은 남자 286

명(49.9%), 여자 287명(50.1%)으로 나타났고, 연령의 평균은 48.92, 표준편차는 5.46으로 나타났다. 가처분소

득의 평균은 7578.53만원, 표준편차는 3892.28이었으며, 최종학력은 대학교 졸업(전문대학교 포함)이 275명

(48.0%)으로 가장 많았고, 고등학교 졸업 239명(41.7%), 대학원 졸업 28명(4.8%), 중학교 졸업 20명(3.5%), 

초등학교 졸업 10명(1.7%), 초등학교 졸업 이하 1명(0.2%) 순으로 나타났다. 지역을 살펴보면 시 252명
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(44.0%), 광역시 175명(30.5%), 서울 70명(12.2%), 군 64명(11.2%), 도농복합군 12명(2.1%) 순으로 나타났다. 

혼인상태는 유배우 531명(92.7%), 이혼 38명(6.6%), 사별 3명(0.5%), 미혼 1명(0.2%)으로 나타났다. 자녀세대

의 경우 성별은 남자 161명(47.8%), 여자 176명(52.2%)이었으며, 학교급은 중학교 101명(30.0%), 고등학교 

236명(70.0%)으로 나타났다.

구분
부모세대 자녀세대

빈도/평균 %/표준편차 빈도 %

성별
남 286 49.9 161 47.8

여 287 50.1 176 52.2

연령 48.92 5.46 17.05 0.83

가처분소득 7578.53 3892.28 -

최종학력

(학교급)

초등학교 이하 1 0.2
-

초등학교 10 1.7

중학교 20 3.5 101 30.0

고등학교 239 41.7 236 70.0

대학교(전문대학 포함) 275 48.0
-

대학원(석사, 박사) 28 4.8

지역

서울 70 12.2

-

광역시 175 30.5

시 252 44.0

군 64 11.2

도농복합군 12 2.1

혼인상태

유배우 531 92.7

-
사별 3 0.5

이혼 38 6.6

미혼 1 0.2

<표 2> 연구 상자의 인구사회학  특성

2) 주요 변수의 기술통계

본 연구에서 사용된 주요 변수가 정규분포를 만족하는지 확인하기 위해 최솟값, 최댓값, 평균, 표준편차, 

왜도, 첨도의 기술통계 결과를 <표 3>에 제시하였다. 모든 변수의 절댓값이 왜도는 3미만, 첨도는 10미만

의 값을 나타내어 정규성 가정을 충족하는 것으로 나타났다.

변수 최솟값 최댓값 평균 표준편차 왜도 첨도

행복감 4.00 24.00 17.50 4.19 -0.39 -0.18

우울 및 불안 0.00 21.00 3.55 3.99 1.51 1.99

공격성 0.00 14.00 1.64 2.47 2.05 4.51

〈표 3〉 주요 변수의 기술통계
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2. 부모-자녀의 부정  생애경험 잠재계층 유형

1) 부모-자녀의 부정적 생애경험 잠재계층 수 결정

부모-자녀의 부정적 생애경험 잠재계층이 어떻게 유형화되는지 확인하기 위해 부모세대의 경험은 부모

님이 일찍 돌아가신 경험, 부모님의 이혼 경험, 생계가 곤란하여 학업중단 경험, 경제적 이유로 친척집에

서 성장 경험, 자살 경험을, 자녀세대의 경험은 성추행 피해 경험, 학교폭력 피해 경험, 신체학대 경험, 정

서학대 경험, 방임 경험을 종속변수로 하여 잠재계층분석(LCA)을 실시하였다. 잠재계층의 수를 하나씩 증

가시키면서 정보지수, 모형의 차이검증, 분류의 질, 각 집단의 사례 수 분포, 해석 가능성을 살펴보며 

모형을 비교하였다. 각 집단의 사례 수 분포를 살펴볼 때, 본 연구에서 활용한 부정적 경험 지표의 경우 

자녀가 경험한 학교폭력, 신체학대, 정서학대 경험을 제외한 지표들에서 ‘유경험’을 차지하는 비율이 20% 

이하로 나타난다. 따라서 각 집단의 사례 수 비율이 4% 이하로 나타나더라도 의미있는 분류로 판단하였

다. 잠재계층 유형의 수에 따른 적합도는 <표 4>에 제시하였다.

정보지수인 AIC, BIC, saBIC의 경우 AIC는 잠재계층이 4개인 모형이, BIC는 잠재계층이 2개인 모형이, 

saBIC는 잠재계층이 3개인 모형이 가장 작은 수치를 보였다. 모형의 차이검증에서는 LMR-LRT는 2계층

과 3계층 모형 간 차이가, BLRT는 3계층과 4계층 모형 간 차이가 통계적으로 유의하지 않은 것으로 나타

났다. 분류의 질인 Entropy는 계층의 수가 커질수록 증가하는 것으로 나타났다. 따라서 다양한 지수와 해

석 가능성을 고려했을 때 잠재계층의 수가 3개인 모형이 부모-자녀의 부정적 생애경험 유형을 가장 잘 보

여주는 것으로 판단하였다. 최적 모형으로 선정된 3계층 모형 각 집단의 크기는 62.3%, 34.4%, 3.3%로 나

타났다.

모형 AIC BIC saBIC LMR-LRT BLRT Entropy
잠재계층 분류율 %

1 2 3 4

1-class 2677.228 2715.429 2683.707 na na na 100

2-class 2564.655 2644.877 2578.262 .0000 .0000 .733 65.0 35.0

3-class 2545.630 2667.873 2566.364 .1786 .0000 .833 62.3 34.4 3.3

4-class 2540.178 2704.441 2568.039 .0956 .0128 .858 60.8 34.1 3.9 1.2

N=337

na=not applicable. 

<표 4> 잠재계층 모형 합도

2) 하위계층 유형의 의미

부모-자녀의 부정적 생애경험 잠재계층에 대한 해석은 각 설문 범주에 응답할 조건부 확률에 의해 이루

어지며, 각 잠재계층의 조건부 응답 확률은 <표 5>, 〔그림 2〕와 같다. 조건부 응답 확률은 각 하위계층

이 가지고 있는 하위 차원별 특성을 의미하므로 해당 결과에 근거하여 각 하위계층을 명명하였다. 3개의 

유형은 부모-자녀의 부정적 생애경험 여부에 따라 ‘안정형’, ‘자녀 부정 경험 중심형’, ‘부모 부정 경험 중

심형’으로 명명하였다. 

첫째, ‘안정형’은 전체의 62.3%를 차지하였다. 이 유형에 속한 경우 모든 부모세대의 부정적 생애경험과 

자녀세대의 부정적 생애경험 지표에서 경험이 있다고 응답한 확률이 낮았다. 따라서 이 유형은 부모세대
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와 자녀세대 모두 부정적인 생애경험 없이 안정적인 것으로 나타나 ‘안정형’으로 명명하였다. 둘째, ‘자녀 

부정 경험 중심형’은 전체의 34.4%를 차지하였다. 이 유형에 속한 경우 부모세대의 부정적 생애경험은 ‘안

정형’과 마찬가지로 부정적 생애경험이 있다고 응답한 확률이 최대 18.3%로 낮았다. 하지만 자녀세대의 

부정적 생애경험은 학교폭력 피해 경험 65.7%, 신체학대 경험 63.2%, 정서학대 경험 96.0%, 방임 경험 

33.9%로 다른 유형에 비해 현저히 높은 경험률을 보이는 것으로 나타났다. 따라서 이 유형은 자녀세대의 

부정적 생애경험 중심으로 나타나 ‘자녀 부정 경험 중심형’으로 명명하였다. 셋째, ‘부모 부정 경험 중심

형’은 전체의 3.3%를 차지하였다. 이 유형에 속한 경우 부모세대와 자녀세대 모두 부정적 생애경험이 있

는 것으로 나타났는데, 부모세대 경험은 부모님이 일찍 돌아가신 경험 69.4%, 부모님의 이혼 경험 37.3%, 

생계가 곤란하여 학업중단 경험 18.6%, 경제적 이유로 친척집에서 성장한 경험 100.0%, 자살 경험 46.0%

로 나타났다. 자녀세대의 부정적 생애경험의 경우 성추행 피해 경험 18.7%, 학교폭력 피해 경험 64.4%로 

높았고, 신체학대, 정서학대, 방임 경험은 경험할 확률이 낮았지만, ‘안정형’과 비교하면 높은 것으로 나타

났다. 따라서 이 유형은 부모세대의 부정적 생애경험 중심으로 나타나 ‘부모 부정 경험 중심형’으로 명명

하였다.

구분
안정형

(62.3%)

자녀 부정 경험

중심형 (34.4%)

부모 부정 경험

중심형 (3.3%)

부모 

경험

부모님이 일찍 돌아가신 경험
있다 .187 .183 .694

없다 .813 .817 .306

부모님의 이혼 경험
있다 .005 .058 .373

없다 .995 .942 .627

생계가 곤란하여 학업중단 경험
있다 .044 .049 .186

없다 .956 .951 .814

경제적 이유로 친척집에서 성장 경험
있다 .006 .000 1.000

없다 .994 1.000 .000

자살 경험
있다 .146 .158 .460

없다 .854 .842 .540

자녀 

경험

성추행 피해 경험
있다 .019 .000 .187

없다 .981 1.000 .813

학교폭력 피해 경험
있다 .353 .657 .644

없다 .647 .343 .356

신체학대 경험
있다 .078 .632 .186

없다 .922 .368 .814

정서학대 경험
있다 .137 .960 .186

없다 .863 .040 .814

방임 경험
있다 .062 .339 .093

없다 .938 .661 .907

〈표 5〉 유형별 조건부 응답 확률
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〔그림 2〕 부모-자녀의 부정  생애경험 유형

3. 부모-자녀의 부정  생애경험 잠재계층 유형에 따른 청소년의 심리·정서 발달의 차이

부모-자녀의 부정적 생애경험 잠재계층 유형에 따라 청소년의 심리·정서 발달에 차이가 있는지 살펴보

기 위해 BCH 방법을 적용한 결과는 <표 6>에 제시하였다. 그 결과 청소년의 행복감, 우울 및 불안, 공격

성 모든 심리·정서 발달에 유의한 차이가 있는 것으로 나타났다. 행복감은 안정형, 자녀 부정 경험 중심

형, 부모 부정 경험 중심형 순으로 높은 것으로 나타났다. 우울 및 불안의 경우 안정형이 자녀 부정 경험 

중심형과 부모 부정 경험 중심형과 비교해 낮은 것으로 나타났고, 공격성은 자녀 부정 경험 중심형이 안

정형과 부모 부정 경험 중심형과 비교해 높은 것으로 나타났다. 이 결과에서 주목할만한 점은 ‘부모 부정 

경험 중심형’ 유형에 속한 경우 ‘자녀 부정 경험 중심형’보다 청소년이 직접 경험한 부정적 생애경험이 적

음에도 불구하고 행복감이 가장 낮다는 점, 외현화 문제행동인 공격성에서 ‘자녀 부정 경험 중심형’ 유형

이 유의하게 높았다는 점이다.
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구분 N M S.E.
Overall test 

(significant pairwise 

comparisons)

행복감

안정형a 210 18.027 .302
17.881***

(c<b<a)
자녀 부정 경험 중심형b 116 16.826 .458

부모 부정 경험 중심형c 11 14.833 .707

우울 및 불안

안정형a 210 2.601 .244
20.373***

(a<b, c)
자녀 부정 경험 중심형b 116 5.013 .477

부모 부정 경험 중심형c 11 5.996 1.667

공격성

안정형a 210 1.232 .168
11.791**

(a, c<b)
자녀 부정 경험 중심형b 116 2.395 .289

부모 부정 경험 중심형c 11 1.179 .327

* p<.05, ** p<.01, *** p<.001

<표 6> 부모-자녀 부정  생애경험 잠재계층에 따른 청소년의 심리·정서 발달의 차이

제5  논의  결론

본 연구의 목적은 부모세대와 자녀세대가 경험한 부정적 경험의 형태와 정도를 통합적으로 고려하고 

세대 간 부정적 생애경험을 유사한 집단으로 유형화하며, 부모세대의 부정적 생애경험이 자녀세대의 부정

적 생애경험에 영향을 미치는지와 자녀세대의 심리·정서 발달 정도에 잠재계층 유형 간 어떠한 차이가 있

는지 살펴보는 것이다. 이를 위해 부모-자녀의 부정적 경험 지표를 활용하여 잠재계층분석(LCA)을 실시하

였고, 자녀세대의 심리·정서 발달에 미치는 영향을 살펴보기 위해 BCH 보조변수를 활용하였다. 본 연구

의 주요결과를 요약하면 다음과 같다.

첫째, 부모의 부정적 생애경험 5개 지표와 자녀의 부정적 생애경험 5개 지표, 총 10개 지표로 구성된 

부모-자녀의 부정적 생애경험 유형은 3개의 잠재계층 유형으로 분류되었다. 3개의 유형은 부모-자녀의 부

정적 생애경험 여부에 따라 부모세대와 자녀세대 모두 부정적인 생애경험 없이 안정적인 것으로 나타난 

‘안정형’, 자녀세대의 부정적 생애경험 중심으로 나타난 ‘자녀 부정 경험 중심형’, 부모세대의 부정적 생애

경험 중심으로 나타난 ‘부모 부정 경험 중심형’으로 명명하였다. 조사대상 중 ‘안정형’은 62.3%, ‘자녀 부정 

경험 중심형’은 34.4%, ‘부모 부정 경험 중심형’은 3.3%가 포함되었다. 유형별 조건부 응답 확률 결과에서 

주목할만한 점은 부모와 자녀의 부정 경험이 동시에 나타난 유형이 아닌 각각의 경험이 중심이 되는 유형

이 발견되었다는 점이다.

둘째, 부모-자녀 부정적 생애경험 잠재계층 유형에 따라 청소년의 심리·정서 발달 정도에 차이가 있는지 

살펴보기 위해 BCH 방법을 적용한 결과, 분류된 잠재계층 유형에 따라 행복감, 우울 및 불안, 공격성에 

유의한 차이가 있는 것으로 나타났다. 행복감은 ‘안정형’, ‘자녀 부정 경험 중심형’, ‘부모 부정 경험 중심

형’ 순으로 높은 것으로 나타났다. 우울 및 불안의 경우 ‘안정형’이 ‘자녀 부정 경험 중심형’과 ‘부모 부정 

경험 중심형’과 비교해 낮은 것으로 나타났고, 공격성은 ‘자녀 부정 경험 중심형’이 ‘안정형’과 ‘부모 부정 

경험 중심형’과 비교해 높은 것으로 나타났다. 이러한 결과를 살펴보았을 때 ‘부모 부정 경험 중심형’ 유

형에 속한 경우 ‘자녀 부정 경험 중심형’보다 청소년이 직접 경험한 부정적 생애경험이 적음에도 불구하

고 행복감이 가장 낮다는 점, 외현화 문제행동인 공격성에서 ‘자녀 부정 경험 중심형’ 유형이 유의하게 높
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았다는 점이 주목할만한 점이다.

아동기에 겪은 부정적 생애경험(ACEs)은 신체 및 정신적 건강에 장기적으로 부정적인 영향을 미치는 

요인으로 부모의 ACEs로 인해 발생한 알코올 및 약물 남용, 우울증, 수면 장애, 자살 시도 등과 같은 문

제로 인해 자녀에게도 영향을 미칠 수 있다(Kalmakis and Chandler, 2014; Kennedy, 2023). 이뿐만 아니

라 아동학대 등과 같이 부정적 생애경험이 있는 경우 가족생활에도 영향을 미치며 가족구성원 간의 관계

에 미숙하다는 연구결과와 함께 행복감에 부정적인 영향을 미친다는 연구결과도 보고된다(김형태, 2017; 

Carlson, 1990). 이러한 가정 요인은 아동의 행복감에 영향을 미치며, 낮아진 부모의 행복감 또한 자녀의 

행복감에 부정적인 영향을 미친다(정이나, 2015; 곽수란 외, 2021). 이러한 이유로 ‘부모 부정 경험 중심형’

의 행복감이 가장 낮게 나타난 것으로 유추해 볼 수 있다. 공격성의 경우 청소년들이 학대, 방임, 학교폭

력 피해 등 부정적인 외적인 환경으로 인해 좌절을 경험하는 경우 부정적인 심리상태를 가지게 되며, 이

러한 상태가 직·간접적인 공격 형태로 표출이 된다(김준성, 천성문, 2021). 이를 통해 신체 및 정서학대, 

방임을 경험할 확률이 낮았던 ‘부모 부정 경험 중심형’보다 학교폭력 피해, 신체 및 정서학대, 방임을 경

험할 확률이 높았던 ‘자녀 부정 경험 중심형’의 공격성이 높게 나타난 것으로 설명할 수 있다.

연구결과를 바탕으로 제언하면 다음과 같다. 첫째, 부모의 부정적 생애경험이 중심이 되는 집단에 대해 

사회적 관심을 제고하고 부모의 부정적 생애경험이 자녀의 부정적 생애경험으로 이어지지 않도록 개입이 

이루어져야 한다. 부모-자녀의 부정적 생애경험 잠재계층을 유형화한 결과 부모의 부정적 생애경험이 중

심이 되는 집단의 경우 부모의 부정적 경험만 나타난 것이 아닌, 자녀의 부정적 생애경험도 동시에 확인

되었다. 부모세대의 부정적 생애경험이 많은 경우 자녀세대의 부정적 생애경험도 다른 집단보다 많게 나

타난 것이다. 이 유형에 속하는 부모-자녀의 경우 부모에 대한 접근과 자녀에 대한 접근, 부모와 자녀를 

하나의 지원 단위로 보고 통합적으로 고려한 접근 이렇게 세 가지 방향으로 지원이 이루어져야 한다. 먼

저 부모에 대한 접근으로는, 부모의 심리적 어려움을 해소하기 위한 방안으로 과거의 부정적 경험에서 파

생된 만성적인 심리적 어려움이 해소할 수 있도록 지원해야 한다. 어린 시기에 경험된 경험은 성인기로 

이행되어 우울 및 불안을 증가시키고 자살생각을 높이는 등(류정희 외, 2018; 이하나 외, 2021; 박애리, 

2021) 장기적인 정서 문제를 일으킬 수 있으므로 이를 해소하기 위한 상담을 진행하고, 동시에 경제적 어

려움과 사회적 지지체계 부족과 같은 실질적으로 당면한 문제를 해소할 수 있도록 지자체 차원의 개입이 

필요할 것이다. 또한 특별히 부정적 생애경험 노출 정도가 높은 부모에 대해서는 자녀의 연령에 따라 양

육스트레스를 낮추기 위한 맞춤형 지원이 제공될 필요가 있다. 부모가 아동기에 경험한 부정적 생애경험

은 양육스트레스와 같은 부정적 심리적 반응을 높이고 자녀에 대한 거부적 양육행동, 과보호적 양육행동, 

엄격한 규율 적용 등으로 이어질 수 있으며, 학대와 방임 등의 형태로 나타나 자녀의 부정적 생애경험 노

출을 증가시킬 수 있다(한준아, 2019; Begle, Dumas, and Hanson, 2010; Crnic and Low, 2002; Haynes, 

E., et al. 2020). 따라서 양육스트레스를 줄이고 양육태도와 부모효능감을 향상시키는 것으로 효과성이 검

증된 부모 교육프로그램들을 오프라인·온라인 강의를 통해 보편적으로 보급할 필요가 있다. 다음으로 자

녀에 대한 접근이 이루어져야 한다. 아동기에 학대와 방임에 놓인 경험은 이들의 신체·정신적 건강에 두

루 영향을 미칠 수 있다. 따라서 장기적으로 아동의 건강행동과 우울 등 정신건강 상태를 추적하고 공격

적인 행동이나 약물중독, 자살생각과 같은 문제행동을 예방하기 위한 프로그램들을 마련해야 할 것이다. 

마지막으로 부모와 자녀를 하나의 지원 단위로 보고 통합적으로 고려한 접근은 특히 위기가정을 대상으로 

집중적으로 지원을 할 필요가 있다. 가정 내 학대와 방임, 가정 기능 저하 문제로 공동생활가정, 시설, 쉼
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터 등 가정 외에서 보호 중인 아동과 청소년에 대한 지원과 함께 원가정의 부모와 기타 가족 구성원, 가

정환경 개선 등을 포괄적으로 고려하여 접근해야 할 것이다. 보호 중인 아동·청소년과 그 부모를 대상으

로 이들이 경험한 부정적 생애경험 유형과 정도를 사정하고 부모-자녀 간 누적된 감정적 문제를 해소하고 

궁극적으로 아동을 둘러싼 환경을 개선하기 위한 접근이 필요하다. 상담을 통해 부모와 자녀가 인지하고 

있는 부정적 경험들을 이야기하며, 부모-자녀 간 대화법을 익히는 것도 하나의 방법이 될 수 있다. 무엇보

다 가정 내 학대와 방임, 가정폭력 목격 등 위기상황이 발생했을 때 아동이 언제든 접근할 수 있는 지지

체계를 마련해야 할 것이다. 

둘째, 부모의 부정적 생애경험은 적지만 자녀의 부정적 생애경험은 많은 ‘자녀 부정 경험 중심형’ 가정

에 대한 주의 깊은 관심이 필요하다. 이 집단 청소년의 심리·정서 발달은 부모-자녀 모두 부정적 생애경험

을 경험하지 않은 ‘안정형’ 집단과 비교했을 때 행복감은 낮고 우울 및 불안과 공격성이 높았다. ‘부모 부

정 경험 중심형’ 집단보다는 행복감이 높으나 공격성도 높은 것으로 나타나 심리적 어려움이 있는 것으로 

해석된다. 부모의 부정적 생애경험이 자녀의 부정적 생애경험과 관련된다는 특성이 있음을 생각해볼 때, 

이 집단의 아동에게 현재 당면하고 있는 부정적 경험과 그 영향에서 벗어나 심리적 안정을 얻을 수 있도

록, 문제행동으로 이행되는 것을 예방할 수 있도록 학교를 중심으로 하는 무료상담과 심리치료를 병행할 

필요가 있다. 또한 부모를 대상으로는 자녀의 부정적 경험 인식 정도가 높음을 설명하고 장기적으로 아동

의 발달에 영향을 미칠 수 있는 부정적 양육태도를 지양하도록 하고 가정 내 어려움을 사정하여 현실적인 

지원방안을 제공해야 할 것이다. 

셋째, 무엇보다 부모의 부정적 생애경험이 자녀의 부정적 생애경험에 미치는 영향을 감소시키기 위해서

는 그 정도를 측정하고 위기가정을 발굴할 수 있는 예방적인 지원체계를 갖출 필요가 있다. 이를 위해 부

정적 생애경험 척도에 대한 접근성과 활용이 용이하도록 지속적인 홍보가 이루어져야 한다. 우울 척도는 

누구나 온라인에서 검색할 수 있고 기록의 두려움 없이 익명으로 본인의 우울 정도를 측정할 수 있다. 이

는 우울한 감정은 누구에게나 생길 수 있으며 현대사회에서 우울증의 대상이 될 수 있다는 홍보가 지속적

으로 이루어져 사회적 인식 전환이 있었기에 가능한 일이다. 부정적 생애경험 척도 역시 우울척도 만큼 

누구나 심리적 부담 없이 온라인으로 쉽게 접근할 수 있도록 보편화하고, 높은 점수가 도출되는 경우 지

역사회 내의 센터와 병원에서 상담과 치료를 할 수 있는 분위기를 만들어야 한다. 이를 위해 홍보를 지속

적으로 실시하고, WHO가 ACEs 척도를 인터넷에 공시하고 있는 것처럼 보건복지부, 각 지자체의 정신건

강복지센터와 청소년 상담복지센터 등 홈페이지에 이를 게시하여 대중의 접근성을 높일 필요가 있다. 

본 연구의 한계는 다음과 같다. 먼저, 아동기 부정적 생애경험(Adverse Childhood Experiences)을 분석

함에 있어서, 부정적 생애경험 유형을 모두 포함하지 못했다는 한계를 갖는다. 또한 회고적 질문을 통해 

수집된 자료로 응답 편향의 가능성이 존재한다(이주연, 최은영, 2022). 둘째, 부모세대 부정적 생애경험과 

자녀세대 부정적 생애경험을 통합적으로 살펴봄에 있어서, 세대 간 동일한 경험을 고려하지 못했다는 한

계를 갖는다. 셋째, 부정적 생애경험 경험 여부로 집단을 유형화했기 때문에 생애과정에서 반복되고 누적

된 영향력을 고려하지 못하였으며, 자녀세대에 대한 부모의 양육스트레스와 양육태도 등 심리적이고 행동

적 반응을 함께 다루지 못했다는 한계를 갖는다. 그럼에도 본 연구는 부모와 자녀의 부정적 생애경험 경

험을 통합적으로 고려하여 유형화하는 첫 시도였다는 점과, 자녀의 부정적 생애경험에 대한 부모의 부정

적 생애경험의 영향을 확인하고 청소년의 심리·정서 발달과의 관련성을 확인하였으며, 대응방안을 제시하

였다는데 의의가 있다.
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고등학생의 정서행동요인 및 인터넷 과의존의 

잠재적 유형 간 관계

The Relationships between Latent Typologies in emotional/behavior Factors and Internet 

Overdependence in High School Students

오수경(이화여자대학교), 구혜완(이화여자대학교 사회복지연구소), 

김서현(전북대학교), 정익중(이화여자대학교)

본 연구는 고등학생의 정서행동요인과 인터넷 과의존 간의 관계를 확인하고자, 정서행동요인 잠재계층

과 인터넷 과의존 잠재계층 간의 전이 관계를 살펴보았다. 이를 위해 한국복지패널의 16차(2021년) 자료를 

활용하였고, 고등학생 325명을 연구대상으로 하였다. 분석에는, 정서행동요인 및 인터넷 과의존에 대해 잠

재계층분석을 실시한 후, 두 잠재계층 간의 전이확률분석 방법을 적용했다. 분석 결과, 첫째, 고등학생의 

정서행동요인은 2개의 잠재계층이 도출되었고, ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’, ‘높은 정서행동요인군’으

로 명명하였다. 인터넷 과의존은 3개의 잠재계층이 도출되었고, ‘낮은 인터넷 과의존군’, ‘중간 인터넷 과의

존군’, ‘높은 인터넷 과의존군’으로 명명하였다. 둘째, ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’은 ‘낮은 인터넷 과

의존군’으로 전이될 가능성은 가장 높았고, ‘중간 인터넷 과의존군’으로 전이될 가능성은 낮았다. 그러나 

낮은 정서행동의 점수를 가졌음에도 ‘높은 인터넷 과의존군’으로 전이될 조건부 확률은 두 번째로 높은 것

으로 나타나 주목해봐야 할 집단이었다. 또한 ‘높은 정서행동요인군’은 ‘낮은 인터넷 과의존군’으로 전이될 

가능성은 상대적으로 낮았고, ‘중간 인터넷 과의존군’이나 ‘높은 인터넷 과의존군’으로 전이될 가능성은 높

은 것으로 나타났다. 이러한 결과에 기반하여 고등학생의 정서행동요인에 따라 인터넷 과의존 잠재적 위

험 집단을 선별하여 그 대상에 따른 효과적인 개입 및 접근을 고려해야 함을 제언하였다.

주제어: 정서행동요인, 인터넷 과의존, 잠재계층, 잠재전이
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제1  서론

 

최근 과학기술의 발전으로 사람과 사물이 연결되는 초연결 디지털 사회로 진입하고 있으며, 일상의 많

은 영역에서 인터넷 이용은 필수가 되었다. 이를 증명하듯 우리나라에서는 만 3세 이상 국민의 93.0%가 

인터넷을 활용할 수 있고, 만 6세 이상 인구의 98.4%는 스마트폰을 보유하고 있는 것으로 조사되었다(최

문실 외, 2023). 스마트폰을 활용한 인터넷 이용은 인간의 삶을 편리하게 영위할 수 있도록 도와주며 다양

한 정보를 제공하기도 하지만, 반대로 인터넷 과의존(중독)을 초래하는 위험성도 함께 내포하고 있다(조민

자, 2013). 특히, 인터넷 과의존은 청소년에게서 그 위험성이 두드러지는 것으로 보고된다. 스마트폰 과의

존 실태조사 결과에 따르면(과학기술정보통신부, 한국지능정보사회진흥원, 2022), 청소년 10명 중 4명

(37.0%)이 스마트폰 과의존 위험군이며, 다른 연령대에 비해 스마트폰 과의존 위험군 비율이 가장 높고, 

청소년은 유일하게 그 비율이 매년 상승세인 것으로 조사되었다. 

청소년 시기의 인터넷 과의존 위험군이 높은 이유와 관련하여 이 시기의 발달 특성과 생활환경에 따른 

심리‧정서적 상태에 대해 주목하여 살펴볼 필요가 있다. 일반적으로 청소년기는 아동기에서 성인기로 이

행하는 과정에 있어 질풍노도의 시기라고 불리는 등 심리‧정서적 어려움이 큰 것으로 알려졌다. 특히 우

리나라 청소년은 과열된 학업 경쟁으로 상당한 스트레스를 받음은 물론 학업과 사교육 또는 미디어에 과

도한 생활시간을 보내며 불균형적인 일상을 보낸다(정익중, 2018). 이와 같은 상황은 청소년의 우울, 스트

레스 등 부정적 정서를 유발하여 건강한 정서 발달을 위협한다(박현선, 2016; 정익중, 2018). 이에 더하여 

코로나19 팬데믹으로 인한 학교의 비대면 수업 체제와 여가문화생활, 운동 등의 신체적 활동 및 사회적 

관계 형성의 제약은 청소년의 우울, 사회적 위축감, 스트레스, 공격적인 성향을 유발하였고(정익중, 2021; 

Oliveira et al., 2020; Panchal et al., 2023; Tzankova et al., 2023), 미디어 과이용을 초래해 학습에 대한 

주의집중을 감소시키는 등(이민지, 송주현, 2023) 청소년의 정서행동요인의 문제가 심각해진 실정이다. 

실제 우리나라 청소년의 정서적 문제가 심각함은 국제 조사에서도 확인된다. OECD 및 EU 등 38개 가

입국과 이를 비교한 자료에서는 한국 청소년들의 정신건강 수준이 34위로 나타나 최하위권이며(UNICEF, 

2020, p.11), 자살률도 세계에서 가장 높은 수준인 것으로 보고되었다(염유식, 성기호, 2021). 또한 청소년

의 고민 상담 유형을 살펴보면, 정신건강에 대한 상담 욕구가 가장 클 뿐만 아니라 관련 상담 건수도 매

해 증가하고 있는 추세이다(여성가족부, 한국청소년정책연구원, 2022). 특히, 청소년 중에서도 고등학생이 

더 심각한 정신건강 문제를 경험하는 것으로 보고된다. 우리나라 고등학생의 약 41%가 평상시 스트레스

를 많이 경험하고, 약 28%가 일상생활이 어려울 정도의 우울감을 경험하는 것으로 조사되었는데, 이 비율

은 중학생보다 더 높았다(교육부, 질병관리청, 2022). 또한 청소년이 응답한 ‘죽고 싶은 이유’에서는 학업 

문제가 1위로 나타났는데, 이 또한 중학생보다 고등학생에게서 응답한 비율이 더 높았다(유민상, 2019). 

즉, 청소년 중에서도 고등학생의 정신건강이 가장 위태로운 상황임을 알 수 있다. 

문제는 청소년들이 자신의 우울, 스트레스 등 부정적 정서를 해소하거나 자신의 불만족스러운 일상을 

회피하기 위한 대안으로 또는 현실에서 불충족한 욕구를 가상공간에서 채우고자 인터넷을 사용하지만, 이

러한 이용 행태가 점차 인터넷 과의존으로 이어질 수 있다는 점이다(강선경, 이근무, 하민정, 2016; 김도희

희, 박영준, 장재원, 2017; 장정임, 김성봉, 2015). 또한, 청소년기에는 스마트폰을 활용하여 또래와의 관계 

형성하고 친밀감을 유지한다는 특징 때문에(노충래, 김소연, 2016) 인터넷 과의존 위험에 노출될 가능성도 

크다. 특히 코로나19로 인한 많은 생활영역이 비대면 체제로 전환됨에 따라 인터넷에 접근 기회가 많아졌
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고, 인터넷 이용 시간의 증가는 과의존 위험 노출로 이어졌을 것으로 분석된다(과학기술정보통신부, 한국

지능정보사회진흥원, 2022; 이재경, 이래혁, 2022; 정익중, 2021). 이러한 인터넷 과의존은 청소년의 심리‧

정서적 문제, 가족이나 또래, 학교 요인 등 청소년을 둘러싼 여러 문제를 초래한다(김소연 외, 2016; 장윤

재 2020). 만성적 수면 부족, 인지 조절의 어려움, 학업성취도 저하, 정서적 문제 등 청소년의 발달에 매우 

심각한 영향을 미칠 수 있다(Abi-Jaoude, Naylor, & Pignatiello, 2020). 그러므로, 시기적으로 청소년의 인

터넷 과의존을 예방할 사회복지적 방안 마련이 크게 중요해진 상황이다. 

이와 같은 관심의 필요성에 따라, 본 연구에서는 청소년의 인터넷 과의존 예방과 방지에 대한 해법을 

모색하고자 했다. 특히 선행연구를 바탕으로 청소년의 인터넷 과의존을 설명하는 정서 및 행동 변인을 세

부적으로 구분하였으며, 구체적으로는 우울‧불안, 주의집중, 위축, 공격성, 학업스트레스 요인에 주목하였

다. 선행연구에서는 청소년의 개인요인에 주목하여 우울‧불안과 사회적 위축 수준이 낮을수록, 주의집중 

문제, 공격성, 학업스트레스가 높을수록 인터넷 과의존에 위험성이 높아지는 것으로 나타났다(노충래, 김

소연, 2016; 김진숙, 문현주, 황승일, 2014; 손신영, 2013; 이외선, 이경숙, 김득필, 2022; 하문선, 2014). 이외 

청소년을 둘러싼 가족, 또래, 학교 등 환경요인에 주목한 연구(김진웅, 홍서준, 김욱진, 2020; 노충래, 김소

연, 2016; 박소연, 이홍직, 2013), 인터넷 사용 유형과 인터넷 과의존과의 관계를 살펴본 연구도 있었다(이

하나, 양승목, 2018). 이러한 선행연구들은 청소년기 정서적으로 불안정한 특성이 인터넷 과의존으로 쉽게 

이어질 수 있음에 주목해 변수 간의 인과관계를 규명하는 데에 집중하였다. 하지만 청소년의 정서행동요

인은 개인의 다양한 자원의 수준에 따라 달라질 수 있으므로(Seiffge Krenke, Aunola, & Nurmi, 2009), 정

서행동요인의 문제를 경험하는 청소년 집단 내의 다양한 질적 차이(정익중, 2007)를 밝혀내기 위해서는 변

수 중심적 접근만으로는 부족할 수 있다. 그 밖에 대상 중심적 접근으로 염동문(2017), 이유정, 최문선

(2018) 등의 연구도 보고되나, 이들 연구는 대상이나 분석자료 등의 차이로 본 연구와 구별된다. 

따라서 본 연구에서는 청소년 시기 중 가장 심리‧정서적 어려움을 겪는 고등학생에 집중하여 대상 중심적

(person-centered) 접근의 잠재계층분석(Latent Class Analysis)을 통해서 어떠한 유형의 정서행동요인 및 인터

넷 과의존 잠재계층이 도출되는지 살펴보고자 한다. 잠재계층분석(LCA)은 변수 간의 관계에 집중하여 분석하

기보다는 개인 간의 유사점과 차이점을 통해 잠재계층으로 구성된 유형 간의 차이를 분석하는 것에 중점을 

둔 대상중심적 접근 방식이다(Wang & Hanges, 2011). 예를 들어, 본 연구에서 정서행동요인으로 구성한 우울‧

불안, 주의집중, 위축, 공격성, 학업스트레스에서 각 변수의 값에 따라 독특한 결합유형을 갖게 되며, 그 유형에 

따라 어떤 잠재계층이 도출되는지를 사람들을 중심으로 독특한 특징을 분석한다는 점에서 변수중심적 접근과 

차이가 있다(구혜완, 정익중, 2019). 즉, 정서행동요인들의 유사한 양상을 가진 집단을 구성하여 인터넷 과의존

의 어떤 집단으로 연결되는지 전이확률 분석을 통해 실증적으로 검토하고 그 규모를 예측해본다면, 인터넷 

과의존 개입전략 마련에 있어 유용한 근거 제공할 수 있을 것으로 판단된다. 따라서, 본 연구에서는 청소년기 

대표적으로 나타날 수 있는 학업스트레스, 우울‧불안, 주의집중, 위축, 공격성 등 정서행동요인의 잠재 집단이 

인터넷 과의존의 어떤 잠재 집단과 관계가 있는지 살펴보고자 하며, 특히 정서행동문제의 심각성이 크다고 

보고된 고등학생의 집단특성을 고려한 효과적인 개입방안을 마련하고자 한다.

연구문제 1. 고등학생의 정서행동요인에 따른 잠재계층은 어떠한가?

연구문제 2. 고등학생의 인터넷 과의존 요인에 따른 잠재계층은 어떠한가?

연구문제 3. 고등학생의 정서행동요인 및 인터넷 과의존 요인의 잠재적 유형 간의 관계는 어떠한가?
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제2  이론  배경

1. 청소년 발달과 인터넷 과의존

스마트폰은 2012년 기준 국내 인구의 약 1만 명 중 11.5%가 보유하였으나(김민철, 2013), 2022년에는 만 

6세 이상 인구의 98.3%가 보유하고 있는 것으로 조사되었다(최문실 외, 2023). 즉, 스마트폰은 이제 인터넷

을 이용하기 위한 보편적인 도구라고 볼 수 있다. 이처럼 인터넷 이용 환경의 변화에 맞춰 2017년 한국지

능정보사회진흥원에서는 스마트폰 과의존 척도와 인터넷 과의존 척도를 통합‧개편하였고, 이에 따라 인터

넷 과의존 실태조사의 명칭도 스마트폰 과의존 실태조사로 변경한 것으로 확인된다(과학기술정보통신부, 

한국지능정보사회진흥원, 2022). 그 이후부터 선행연구에서 인터넷 과의존은 스마트폰 과의존이란 용어로 

칭하기도 하며, 스마트폰 중독, 인터넷 중독과 같은 용어와 혼용되는 예가 확인된다(미래창조과학부, 한국

정보화진흥원, 2015; 2016; 신성만, 고영삼, 2017; 이하나, 양승목, 2018; 정남수 외, 2019). 그러나, 선행연구

에서는 중독이라는 용어가 병리적인 의미를 담고 있다는 측면에서 중독이라는 용어보다는 이용자가 자신

의 문제적 사용에 대한 원인을 탐색하여 과의존에서 벗어날 수 있다는 이용자의 역량 강화에 초점을 두어 

인터넷 과의존, 스마트폰 과의존 등 용어 사용을 제안했다(정남수 외, 2019). 

과학기술정보통신부와 한국지능정보사회진흥원(2022)에 따르면, 스마트폰 과의존이란 스마트폰 이용 정

도가 과도하여 현저성이 증가하고, 스마트폰 이용에 대한 조절력이 감소하여 신체적, 심리적, 사회적으로 

문제가 나타남에도 지속적으로 스마트폰을 사용하는 상태를 의미한다. 이에 따른 스마트폰 과의존의 하위 

요인은 스마트폰 이용 조절실패(self-control failure), 현저성(salience), 문제적 결과(serious consequences) 

등 3가지로 구성되어 있다. 한편, 인터넷 과의존이란 과도한 인터넷 사용으로 인해 내성이 생겨 인터넷을 

더 오래 이용하게 되거나 이를 중단하기 힘든 금단 현상을 겪음으로써 일상생활의 장애를 유발하는 상태

를 의미한다(미래창조과학부, 한국정보화진흥원, 2015). 인터넷 과의존의 하위 요인에는 일상생활장애, 가

상세계지향, 금단, 내성 등이 해당한다. 이러한 네 가지 하위요인의 구성은 인터넷의 가상세계를 지향하게 

됨으로써 금단과 내성이 생기고 결과적으로 일상생활장애가 유발될 수 있다는 사실과 관련된다. 즉, 두 개

념을 정리하면 스마트폰 과의존과 인터넷 과의존의 금단, 내성, 일상생활장애 등 3가지 하위 요인은 거의 

유사하다고 볼 수 있으나, 가상세계지향에 따른 인터넷 사용과 스마트폰이라는 인터넷 이용 도구의 명시

적 차이가 있다. 

앞서 살펴본 정의 이외 인터넷 과의존에 대한 정의는 학자마다 다소 차이는 있다. 그럼에도 공통적으로 

인터넷 과의존 요인이라고 규정되는 요인은 인터넷의 지속 사용에 따른 내성, 금단이나 일상생활장애에 

주목하고 있는 것으로 확인된다(김동일 외, 2008; 김동일 외, 2013; 노충래, 김소연, 2016; 성욱준, 2017; 한

국정보화진흥원, 2011; Goldberg, 1996; Young, 1999. 따라서 본 연구에서는 선행연구에서 공통적으로 인

터넷 과의존의 주요 요인으로 규정한 일상생활장애, 금단, 내성의 세 가지를 인터넷 과의존 요인으로 정의

하고자 한다. 또한, 우리나라의 경우 청소년의 99.9%가 스마트폰을 보유하고 있고(최문실 외, 2022), 그중 

고등학생의 스마트폰 활용 목적이 주로 영화/동영상, SNS, 학업/취미/일상생활 등 정보 취득, 게임 등 사

용이므로(과학기술정보통신부, 한국지능정보사회진흥원, 2022) 인터넷 과의존을 스마트폰 과의존과 동일한 

맥락에서 논의하여 관련 선행연구를 살펴보고자 한다. 
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청소년기는 질풍노도의 시기라고 불리는 만큼 다른 발달단계에 비해 심리‧정서적으로 큰 어려움을 겪

을 수 있다. 이와 더불어 우리나라의 현실에서는 지나친 입시 위주의 교육문화가 청소년들에게 더 큰 심

리적 압박과 스트레스를 가한다는 점도 간과할 수 없다(박소연, 이홍직, 2013). 이를 방증하듯 2022년 국내 

청소년 통계에 따르면, 청소년의 상담 욕구 중 정신건강 관련 분야가 가장 비중이 큰 것으로 조사되었으

며(여성가족부․한국청소년정책연구원, 2022), 국제 조사인 유니세프의 선진국 어린이 웰빙 실태보고서에

도 한국 청소년의 정신건강 수준은 OECD 및 EU 등 38개 국가 중 최하위권인 34위로 조사되었다

(UNICEF, 2020, p.11). 이뿐만 아니라 한국 아동‧청소년의 주관적 행복감도 OECD 22개 국가 중 최하위였

고, 심지어 청소년 자살률도 세계에서 가장 높은 수준인 것으로 보고되었다(염유식, 성기호, 2021). 

특히, 고등학생은 전체 청소년 집단 내에서도 가장 심각한 정도의 스트레스, 우울감을 겪는 것으로 나

타났다. 교육부 및 질병관리청(2022)의 청소년건강행태조사에 따르면, 우리나라 고등학생의 41.2%가 평상

시 스트레스를 많이 경험하고, 27.7%가 최근 1년 동안 2주 내내 일상생활을 중단할 정도로 우울감을 경험

하는 것으로 조사되었다. 이러한 통계 결과로 보아 보통 수준의 우울감이나 스트레스를 경험하는 고등학

생도 포함한다면 그 비율은 상당할 것으로 예측된다. 이처럼 고등학생의 정신건강이 청소년 시기 중 가장 

열악한 상황으로, 그 이유로는 발달상의 겪는 스트레스에 더해 대학입시 압박과 미래 불안감 등 때문인 

것으로 분석된다(박현숙, 한지영, 이내영, 2018; 유민상, 2019). 또한, 경제협력개발기구의 국제학업성취도 

평가 보고서에 따르면(OECD, 2017, p.285), 우리나라 학생들의 학업시간은 주당 60시간 이상이라고 응답

한 경우가 23.2%로 OECD 평균인 13.3% 대비 두 배에 가까우며, 40~60시간 이상인 경우도 49%로 OECD 

평균(38.6%) 대비 높은 것으로 조사되었다. 이러한 결과를 통해 우리나라 고등학생의 과도한 학업시간을 

예측해볼 수 있으며, 이로 인한 수면, 운동, 여가 등 불균형적인 생활시간은 이들의 행복감을 저해하기 때

문에(박현선, 2016; 정익중, 2018), 이들의 심리‧정서적 건강이 가장 위태로운 수준일 수 있다고 판단된다.

아동기에서 성인기로 이행하는 청소년기는 신체적 발달 특징 때문에 인터넷 과의존 위험에 노출되기 

더 쉽다. 예컨대, 이 시기는 전두엽 기능이 발달하는 과정에 있어 판단력이나 충동 억제 및 자기통제 능력

이 부족하고(뇌과학연구원, 2021), 성인보다 스트레스 대처 능력이 미숙하다고 설명된다(현명선, 남경아, 

2009). 이러한 점은 선행연구에서도 확인된다. 코로나 유행이 극심하던 2021년 기준 10~19세 청소년 10명 

중 4명(37.0%)이 인터넷을 과사용하여 일상생활이나 건강상의 문제가 발생하기 시작한 잠재적 위험군이거

나, 이미 심각한 문제가 발생한 고위험군인 것으로 조사되었다(과학기술정보통신부, 한국지능정보사회진흥

원, 2022). 더욱이 코로나19로 인한 비대면 체제 등 많은 생활영역의 변화는 청소년의 더 높은 인터넷, 스

마트폰 의존도를 불러와(여성가족부, 한국청소년정책연구원, 2022; 이재경, 이래혁, 2022; Putri et al., 2022) 

청소년의 인터넷 과의존에 대한 개입이 매우 시급해졌음을 알 수 있다. 

청소년들은 주로 스마트폰을 활용하여 영화/TV/동영상, 메신저, SNS, 게임 등을 이용한다고 보고되었

는데(과학기술정보통신부, 한국지능정보사회진흥원, 2022), 이를 통해 부정적 정서를 해소하려는 것으로 분

석된다. 이와 같은 행동이 스트레스 해소에 일부 도움이 된다는 연구가 있다(Brailovskaia, Schillack, & 

Margraf, 2020; Pallavicini, Pepe, & Mantovani, 2021). 또한, 청소년의 인터넷 사용에는 학업 관련 정보 

취득과 공유, 또래와의 사회적 관계 형성 목적 등(김도희 외, 2017; 최문실 외, 2022) 긍정적인 효과도 있

음이 확인된다. 그러나 문제는 청소년기에 스트레스가 발생할 때마다 습관적으로 인터넷을 이용하면 인터

넷 과의존 가능성이 커진다는 점이다. 특히, 청소년들이 주로 접하는 SNS, 게임, 미디어 시청은 인터넷 과

의존 위험성이 높은 콘텐츠로 보고되는 만큼(경승구, 김진욱, 2019; Jeong, Kim & Hwang, 2016; Zhao & 
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Zhou, 2021) 정서행동요인으로 인해 어려움을 겪는 청소년 시기에는 이 같은 이용 행태가 인터넷 과의존

으로 더 쉽게 연결될 수 있다. 

그러한 이유는 생물학적으로도 확인된다. 즉, 인터넷을 문제적으로 사용할 때 인간의 뇌에서는 도파민

이나 엔돌핀 분비를 촉진하여 처음에는 쾌락을 느끼지만, 그에 대한 반응으로 자꾸 더 강한 자극과 잦은 

접촉을 원하게 되어 결국 인터넷 과의존으로 빠질 수 있기 때문이다(이연정 외, 2015; Liu & Luo, 2015; 

Yuan, Qin, Liu, Tian, 2011). 또한, 스마트폰의 즉시성, 휴대성, 편리성 등의 특성으로 인해 PC 중심의 단

순한 인터넷 과의존보다 스마트폰을 활용한 인터넷 위험성이 더 크다는 점에서도 경각심이 요구된다(교육

부, 여성가족부, 2014; 조춘범, 2017). 이에 더하여, 최근에는 소셜 카테고리를 이용한 알고리즘의 추천 방

식 기법이 발달함에 따라, 스마트폰 사용자의 확증 편향, 정보의 편식화 등이 유발되는 등 자율적 판단 능

력 저해가 우려되기도 한다(이승택, 2021). 선행연구에서는 이러한 방식이 미디어에 더욱 과몰입하게 만드

는 요인이라고 지적했다(배승주, 2023). 결론적으로, 인터넷 과의존 가능성이 확대된 환경적 특성, 이에 쉽

게 노출될 수 있는 청소년기의 발달적 요인과 다른 연령대에 비해 가장 높은 스마트폰 과의존 위험군 비

율, 우리나라 대다수 청소년이 스마트폰을 보유한 현실 조건 등을 감안하면 인터넷 과의존의 심각성이 매

우 큰 실정임을 알 수 있다. 

2. 청소년의 정서행동요인과 인터넷 과의존 간의 계

청소년기의 인터넷 과의존을 설명하는 정서행동요인으로 선행연구에서는 학업스트레스, 우울‧불안, 사

회적 위축, 공격성, 주의집중이 주요한 영향을 미치는 것으로 보고되었다(김진숙 외, 2014; 김현순, 최영준, 

2015; 김혜수, 배성만, 현명호, 2007; 서유경, 김현옥, 2021; 손신영, 2013; 이유정, 최문선, 2018; 이외선 외, 

2022; 하문선, 2014; Elhai et al., 2017). 이에 본 연구에서는 청소년기 인터넷 과의존에 영향을 미치는 정

서행동요인을 다음의 다섯 가지 요인을 중심으로 살펴보고자 한다. 

먼저, 학업스트레스 요인은 청소년기 발달 특성뿐만 아니라 학업 비중이 높은 우리나라 현실과 결부해

서 설명할 수 있다. 예컨대, 이 시기는 발달적으로 높은 수준의 스트레스를 경험할 수 있는데, 학교급이 

증가할수록 되면 대학입시의 부담감이 더해져 그 스트레스가 가중되며, 심지어는 자살충동도 높아지는 것

으로 보고된다(염유식, 김정미, 이승원, 2016; 장정임, 김성봉, 2015). 또한, 생활시간 사용에 따라 학업스트

레스가 증가한다는 사실을 규명한 연구도 있다. 즉, 고등학생 시기 과도한 학습시간과 지나치게 부족한 수

면시간은 학업스트레스를 유발하는데(배은숙, 강혜승, 이하나, 2020), 청소년들이 이 학업스트레스를 해소

하기 위한 수단으로 인터넷 게임이나 SNS를 이용한다는 것이다. 그런데, 이는 다시 수면의 질을 낮추는 

요인으로 작용하여 또다시 스트레스로 이어지는 악순환이 반복되는 것으로 나타났다(김도희 외, 2017; 김

보연 서경현, 2012; 김진웅 외, 2020). 이러한 연구결과에 따라, 청소년의 학업스트레스는 인터넷 과의존에 

직접적인 영향을 미치며(김도희 외, 2017; 문진영, 박지혜, 박재완, 2023; 이외선 외 2022; Kim, 2021), 이 

과정이 반복되어 인터넷 과의존 수준이 더 악화하기도 한다는 점을 예측할 수 있다. 

청소년의 인터넷 과의존에 미치는 영향의 두 번째 요인으로 우울‧불안이 있다. 우울‧불안은 청소년기 

대표적으로 발생하는 정서적 요인이라고 보고되며, 과민한 특성을 보인다든지 비행, 인터넷 과사용, 학업

성취 저하, 자살 시도 등 행동으로 우울감을 표현하는 경향이 크다고 알려졌다(윤예인, 김주일, 2019; 

Wagner & Brent, 2009). 이러한 이유 중 청소년의 우울‧불안은 대체로 학업 문제로 인해 자신이 열등하다
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고 느끼거나, 존중과 수용 받지 못한 느낌과 관련한 감정으로 설명된다(조민자, 2013). 청소년은 이러한 부

정적 감정을 해소하기 위해, 혹은 자신의 만족스럽지 못한 자신의 환경을 회피하기 위한 수단으로 인터넷

에 중독되는 경우가 많다고도 분석되었다(조민자, 2013; Young, 1999). 실제 청소년의 우울‧불안은 인터넷 

과의존에 영향을 미치는 주요 요인으로 다수의 선행연구에서 이 사실이 입증되었다(노충래, 김소연, 2016; 

조민자, 2013; Elhai et al., 2017; Liang et al., 2021).

다음으로, 세 번째 요인에는 위축을 살펴볼 수 있다. 위축은 사회적 위축이란 용어로 표현되기도 하는

데, 학술적 정의로는 친숙한 또래 또는 새로운 사람과의 관계에서 상황이나 시간과 상관없이 일관되게 고

립된 행동을 보이는 것을 의미한다(Rubin, 1982; Rubin & Chronis-Tuscano, 2021). 이러한 사회적 위축을 

경험하는 청소년은 불안, 낮은 자존감, 우울 등 내재화 문제를 포함하여 교사, 또래 등 사회적 관계의 형

성, 학업성취, 학교적응 등에 어려움을 겪는 것으로 보고된다(Rubin, Root, & Bowker, 2010). 특히, 부모나 

또래와 안정적인 대인관계를 형성하지 못하여 사회적 위축을 경험하는 청소년은 이를 해소하기 위한 대안

으로 인터넷에 과의존하게 되거나, 인터넷상의 타인과 상호작용을 통해 욕구를 보완하게 되면서(Fischer, 

1992) 인터넷 과의존으로 이어질 수 있다고 하였다(노충래, 김소연, 2016; 이혜선 외, 2021). 이처럼 사회적 

위축은 청소년의 인터넷 과의존에 유의미한 영향을 준다는 연구(손신영, 2013; 이은경, 안지영, 김지신, 

2020; 하문선, 2020), 청소년의 인터넷 과의존 수준을 분류하는데 결정적인 변인으로 작용하였다는 연구 

등을 고려하여 사회적 위축을 고등학생의 정서행동요인으로 설정하고자 한다(하문선, 2014). 

네 번째, 공격성은 청소년기의 대표적인 외현화 문제로 보고되는 흔한 요인 중 하나로, 타인에게 신체

적, 정서적으로 해를 끼치려는 의도된 행동을 의미한다(Eron, 1987). 여기에는 내적 분노감, 적대감 등의 

정서적 상태도 포함된다(Buss & Perry, 1992). 청소년기 공격성은 개인의 기질 특성 등 개인적 요인과 빈

곤, 가족, 사회구조 등 환경적 요인에 따라 발전되는데(서유경, 김현옥, 2021), 보통 이 시기에는 신체적 공

격성이 발휘되지는 않더라도 분노감이나 적대적인 성향을 보일 수 있는 수준의 공격성을 표출할 수 있다

고 보고된다(김진숙 외, 2014). 청소년들은 자신의 스트레스 수준이 높거나 친구관계가 원만하지 않을 때 

공격성을 표출하게 되며, 이렇듯 부정적인 상황에 적응하거나 벗어나려는 시도의 일환으로 인터넷에 과의

존하는 경향이 있다고 하였다(차은진, 김경호, 2016). 특히, 청소년들이 주로 이용하는 컨텐츠 유형 중 게

임‧오락, 동영상‧미디어, 성인용 컨텐츠의 노출은 공격성을 증가시키고, 이러한 공격성은 인터넷 과의존으

로 이어지는 것을 선행연구에서 규명한 바 있다(김재경, 이덕현, 2018; 이하나, 양승목, 2018; Swing & 

Anderson, 2014). 그리고, 학교급이 올라갈수록 도박성 게임, 성인용 온라인 게임이나 영상물 등 청소년 

유해매체 이용도 증가하기 때문에(유민상, 2019), 고등학생 시기의 공격성은 인터넷 과의존에 유의미한 변

인으로 작용할 수도 있을 것으로 판단된다. 이 밖에 김혜수 외(2007)의 연구에서 공격성은 휴대전화 중독 

위험 수준에 따른 집단을 분류하는데 유의미한 예측 변인으로 보고되기도 했다.  

앞서 살펴본 학업스트레스, 우울, 위축, 공격성 외에도 주의집중은 청소년기 발달 특성상 흔히 경험하는 

정서행동요인으로 인터넷 과의존에 유의한 영향을 미치는 것으로 보고된다(손신영, 2013). 청소년기에 주

의집중은 학업 수행을 위한 전략이며 학업성취에도 밀접하게 관련되는데, 특히 주의집중이 부족한 청소년

은 학교생활에 부적응하거나 학업 관련 활동에서 소외감을 느끼기 쉽다(하문선, 2014). 그런데 주의집중 

문제를 제대로 관리하지 않으면 인터넷 과의존으로 이어질 수도 있다. 예컨대, 스트레스와 소외감 등 부정

적 정서를 해소하기 위한 대안으로 게임과 같은 즉각적 보상과 연속적으로 제공되는 컨텐츠 등의 인터넷 

이용은 청소년의 주의집중을 감소시키고 결국 학업성취도를 낮추는 요인으로 작용하기도 한다(장윤재, 
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2020). 특히 주의집중은 공격성과 더불어 스마트폰 과의존의 고위험/저위험 집단 분류시 가장 유의미한 

변수라고도 보고되어, 청소년의 주의집중 문제가 심각할수록 인터넷 과의존 위험 집단에 속할 확률도 높

아질 것으로 판단된다(김혜수 외, 2007).

한편, 최근 코로나19 팬데믹으로 인한 비대면 학습 확대라는 환경적 변화로 거의 모든 학생의 학업스트

레스 가중이 우려되는 실정이다(Magson, 2020). 실제로 정익중(2021)은 이러한 학습체제가 학업성취도 상

위권 학생의 학습시간은 증가시킨 반면 중하위권 학생의 학습시간은 짧아지는 등 청소년의 학습격차를 초

래했다고 지적했다. 또한, 코로나19 시기 아동‧청소년의 스마트폰이나 태블릿PC의 하루 평균 3시간 이상 

사용 비율이 급격히 상승한 것으로 보고되는데, 이는 미디어, 게임 등 인터넷에 몰두하는 시간의 증가로 

이어져 청소년의 인터넷 과의존의 심각성을 예측하게 한다(과학기술정보통신부, 한국지능정보사회진흥원, 

2021; 정익중, 2020). 실제 코로나 이전과 비교하여 그 이후에 청소년의 우울‧불안, 공격성, 스트레스는 증

가하였으며 주의집중은 감소했다는 사실을 선행연구에서 보고한 바 있다(정익중, 2021; Oliveira et al., 

2020; Panchal et al., 2023; Tzankova et al., 2023). 특히 그중에서도 고등학생은 전체 청소년 중 스트레스

와 불안을 가장 심각한 수준으로 경험한다는 점이 알려졌다(국가인권위원회, 2020).

정리하면, 청소년기의 정서행동요인으로는 대표적으로 학업스트레스, 우울‧불안, 주의집중, 공격성, 위축을 

들 수 있고, 선행연구를 통해 이들 요인은 모두 인터넷 과의존에 직접적인 영향을 미치는 것이 확인된다. 그

러나 기존 연구에서는 대체로 특정 요인의 단일 변수와 인터넷 과의존에 미치는 영향을 살펴봄으로써, 특정 

요인의 하위 변수들이 가지는 집단 차이를 고려하지 못했다는 제한점이 있다. 대상 중심적 접근 차원에서 우

울‧불안, 주의집중, 공격성, 사회적 위축 등의 변수를 활용하여 분석한 연구로는 이유정과 최문선(2018)의 연

구(고수준 외현화/전반적 고수준 정서/저수준 내재화/전반적 중간수준 정서/전반적 저수준 정서 등 5개 집

단), 최정아(2012)의 연구(저수준/증가/중간수준/고수준 등 4개 집단), 이외 Lee at al(2017)의 연구(문제없음

/정상/위험군 등 3개 집단), Wadsworth et al(2001)의 연구(증상없음/약한/중간/심각 등 4개 집단) 등이 있

었다. 이들 연구는 우울, 불안, 공격성, 주의집중, 신체증상, 위축 등 다양한 정서행동문제에 초점을 맞추어 

집단을 유형화하였다는 점에서 의미가 있다. 하지만, 청소년이 아닌 아동 대상이거나, 정서행동요인을 1개 내

지 3개로 구성하여 분석하였으므로, 청소년 시기 대표적인 정서적 요인으로 보고되는 학업스트레스를 포함

한 예는 아니라고 할 수 있다. 또한, 인터넷 과의존에 대해 대상 중심적 접근으로 살펴본 연구로는 김동일 외

(2013), 염동문(2017), 하문선(2014)의 연구가 있는데, 이들 연구는 인터넷 중독 위험군만을 대상으로 하여 일

반청소년을 포함하지 않았고, 초등학생을 대상으로 하였거나 종단적으로 분석하여 본 연구의 접근과는 다소 

차이가 있다. 정서행동문제의 유형별 집단이 인터넷 과의존의 어떤 유형의 집단과 관련되는지 살펴본 연구도 

이유정, 최문선(2018)의 연구 이외 거의 찾기 어려움을 확인하였다. 이는 복합적 정서행동문제를 경험하는 고

등학생 시기 집단 내 다양한 질적 차이를 고려하였을 때, 이것이 인터넷 과의존의 어떠한 집단으로 연결되는

지 실증적으로 규명할 필요가 있음을 보여주는 것이라 판단된다. 

제3  연구방법

1. 연구 상

본 연구는 한국복지패널의 가구조사 및 아동부가조사 패널자료를 사용하였다. 한국복지패널은 가구자



오수경･구혜완･김서현･정익중/고등학생의 정서행동요인 및 인터넷 과의존의 잠재적 유형 간 관계  185

료, 가구원 자료, 부가자료로 구성되는데, 이중 부가자료는 아동, 복지인식, 장애인 등 3개의 주제가 매년 

하나씩 순차적으로 조사된다. 이에 아동 대상 부가자료는 2006년에 구성되어 1차(초등학교 고학년), 4차(중

학생), 7차(고등학생), 10차(초등학교 고학년), 13차(중학생), 16차(고등학생) 등 3차년 간격으로 학교급별 조

사가 이루어졌다. 본 연구에서는 고등학생의 가장 최신자료를 활용하기 위해 16차(2021년) 자료를 사용하

여 분석하였다. 조사는 코로나19 확산 예방을 위해 정부의 감염병 예방수칙을 엄격하게 준수하여 수행되

었다. 최종 연구 대상은 고등학교에 재학 중인 1~3학년이며, 전체 342명 중 결측치를 제외한 325명의 자

료를 활용하였다. 

2. 측정변수

1) 정서행동요인 잠재계층

본 연구에서 청소년의 정서행동요인은 관련 선행연구를 토대로 우울‧불안, 위축, 공격성, 주의집중, 학

업스트레스 등 5개의 변수를 사용하였다(김진숙 외, 2014; 김현순, 최영준, 2015; 김혜수 외, 2007; 손신영, 

2013; 이유정, 최문선, 2018; 이외선 외, 2022; 하문선, 2014). 이중 우울‧불안, 위축, 공격성, 주의집중 변수

는 Achenbach(1991)가 개발한 아동‧청소년 행동평가 척도(CBCL: Child Behavior Checklist)를 오경자 등

(1998)이 한국판으로 번안한 K-CBCL 척도이다. 학업스트레스는 한국청소년패널조사(2006)와 서울아동패널

(2005)을 참고하여 구성된 척도이다. 

본 연구에서 정서행동요인으로 분석에 활용하는 변수를 살펴보면, 첫째, 우울‧불안은 “외롭다고 불평한

다”, “나쁜 생각이나 나쁜 행동을 할까 두려워한다” 등의 총 14개 문항으로 구성되어 있다. 둘째, 주의집

중은 “집중력이 없고 어떤 일에 오래 주의를 기울이지 못 한다”, “가만히 앉아 있지 못하고 안절부절하며 

지나치게 많이 움직인다” 등의 총 11개 문항을 사용하였다. 셋째, 위축은 “혼자 있는 것을 좋아한다”, “말

을 하지 않으려 한다” 등의 총 9개 문항을 분석에 사용하였다. 넷째, 공격성은 “말다툼을 자주 한다”, “허

풍치고 자랑을 많이 한다” 등의 총 19개 문항을 사용하였다. 우울‧불안, 공격성, 주의집중, 위축 등 변수의 

각 문항은 모두 3점 척도(1점= 전혀 아니다, 3점= 자주 그렇다)로 구성되어 있으며, 이를 0~2로 재코딩하

여 분석에 투입하였다. 다섯째, 학업스트레스는 “학교성적이 좋지 않아서 스트레스를 받는다”, “숙제나 시

험 때문에 스트레스를 받는다” 등의 총 4개 문항을 사용하였다. 척도는 1점= 전혀 그렇지 않다, 4점=매우 

그렇다로 4점 척도이며, 총점이 높을수록 학업스트레스가 높음을 의미한다. 정서행동요인에서 활용한 변수

의 Cronbach’s α는 우울‧불안 .847, 위축 .767, 공격성 .776, 주의집중 .824, 학업스트레스 .839로 나타났다. 

2) 인터넷 과의존 잠재계층 

인터넷 과의존은 한국정보화진흥원(2010)이 개발한 간략형 청소년 인터넷 중독 자가진단 척도(간략형 

K-척도)와 서울아동패널(2010)을 참고하여 구성되었다. 본 연구에서 인터넷 과의존 요인으로 일상생활 장

애, 금단, 가상적 대인관계 지향성, 내성, 긍정적 기대, 일탈행동 등 6개의 변수로 구성되어 있으며(김동일 

외, 2008), 이중 일상생활장애, 금단, 내성 등 3개 요인만 분석에 활용하였다. 이는 기존 학자들이 인터넷 

과의존의 주요 요인이라고 공통적으로 보고한 요인을 참고하여 설정했다(김동일 외, 2012; 노충래, 김소연, 

2016; 성욱준, 2017; 한국정보화진흥원, 2011; Griffiths, 1999; Goldberg, 1996; Young, 1999). 

본 연구에서 인터넷 과의존 요인로 분석에 활용하는 변수인 일상생활장애, 금단, 내성에 대해 살펴보면, 
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첫째, 일상생활장애는 “인터넷 사용으로 건강이 이전보다 나빠진 것 같다”, “인터넷을 너무 사용해서 머리

가 아프다” 등의 총 6개 문항으로 구성되어 있다. 둘째, 금단은 “인터넷을 하지 못하면 생활이 지루하고 

재미가 없다”, “인터넷을 하지 못하면 안절부절못하고 초조해진다” 등의 총 4문항을 사용하였다. 셋째, 내

성은 “인터넷 사용 시간을 줄이려고 해보았지만 실패한다”, “인터넷 사용을 줄여야 한다는 생각이 끊임없

이 들곤 한다” 등의 총 4개 문항을 사용하였다. 3가지 인터넷 과의존 변수는 변수별로 합산하여 분석에 

투입하였고, 점수가 높을수록 인터넷 과의존 수준도 높은 것을 의미한다. 

3. 분석방법 

본 연구는 고등학생의 정서행동요인 및 인터넷 과의존 요인에 대한 잠재계층을 분석하고, 도출된 잠재

계층 유형에 따라 집단별 특성을 살펴보고자 한다. 또한, 정서행동요인 잠재계층과 인터넷 과의존 요인 잠

재계층 간의 전이확률을 분석하여 어떻게 유형화되는지를 확인하고자 한다. 잠재계층분석(Latent Class 

Analysis)이란, 서로 비슷한 특성을 가진 개인들로 구성된 잠재집단을 발견하여 잠재집단 분류의 기준을 

통계적으로 적합한 지표를 제시하고, 각 잠재집단을 객관화하여 분류하는 분석방법이다(김사현, 홍경준, 

2010). 최적의 하위 잠재집단의 수를 조사하는 방법으로, 엔트로피(Entropy), AIC(Akaike Information 

Criterion), BIC(Bayesian Information Criterion), LMRT(Lo-Mendell-Rubin adjusted Likelihood Ratio Test)

등 지수들을 확인하였다. 엔트로피는 0에서 1까지의 척도로 측정되어 1에 가까울수록, AIC와 BIC는 작을

수록 좋은 적합도를 의미한다(노언경, 정송, 홍세희, 2014; Clark, 2010). 마지막으로 LMRT 값을 통해 모형

의 유의도를 검정하였다(Lo, Mendell & Rubin, 2001; Clark, 2010 재인용). 이때, LMRT가 통계적으로 유

의미한 경우 k개 모형이 k-1개 모형보다 더 적합한 것을 의미하므로 k개 모형을 선택하였다. 그리고 본 

연구에서는 정서행동요인 관련 잠재계층과 인터넷 과의존 요인 관련 잠재계층의 관계를 확인하고자 전이

확률(Transition Probabilities)분석을 실시하였다. 본 연구의 기술통계 분석은 IBM SPSS Statistics 26.0을 

활용하였고, 잠재계층분석과 전이확률 분석은 M-plus를 활용하였다. 

제4  연구결과  

1. 연구 상자의 일반  특성 

 본 연구대상자는 고등학생 325명이며, 구체적인 일반적 특성은 다음의 <표 1>과 같다. 먼저, 성별의 경

우 남학생이 155명(47.7%), 여학생이 170명(52.3%)으로 비슷했으나, 남학생보다는 미미하게 여학생이 많았

다. 학년별로 살펴보면, 1학년 97명(29.8%), 2학년 115명(35.4%), 3학년 113명(34.8%)으로 고등학교 1학년이 

다소 적은 비율로 분포되어 있었다. 거주지역은 서울․광역시(42.5%)보다 시군․도농복합(57.5%)의 비율이 

더 크게 나타났다. 가구소득은 일반가구 288명(88.6%), 저소득층은 37명(11.4%)이었다. 가족구조는 양부모 

가구 303명(93.2%), 양부모 아닌 가구가 22명(6.8%)이었다. 부모 학력은 대학교 이하가 60.9%, 대학교 이상

이 39.1%의 비중으로 나타났다.
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2. 고등학생의 정서행동요인 잠재계층 유형화 

고등학생의 정서행동요인 잠재계층을 확인하기 위해 우울·불안, 공격성, 학업스트레스, 주의집중, 위축의 

5가지 척도를 활용하여 잠재계층분석(Latent Class Analysis)을 실시하였으며, 그 결과는 <표 2>와 같이 

도출되었다. 적합한 모형을 찾기 위해 먼저 AIC와 BIC 값을 확인했고 LMRT값을 확인했다. LMRT값이 3

개의 계층일 때는 유의미하지 않았으나 2개 계층에서는 유의한 것으로 나타났다. entropy값은 0.918로 1에 

가까워 양호한 것으로 나타났다. 따라서 본 연구에서는 고등학생의 정서행동요인 잠재계층으로 2개의 계

층을 적합한 모형으로 선택하였다. 

*p< .05, **p < .01, ***p < .001

다음으로 고등학생의 정서행동요인 변수를 통해서 2개의 잠재계층으로 분류했을 때, 각 유형의 정서문

제행동 관련 변수의 평균과 표준편차와 집단 간 차이에 대한 유의수준은 <표 3>과 같았다. 우울·불안, 공

격성, 학업스트레스, 주의집중, 위축으로 이루어진 변수는 값이 높을수록 정서행동요인 수준이 높다는 것

을 의미한다. 

첫 번째 잠재계층은 정서행동요인에서 학업스트레스를 제외하고 낮은 수준의 정서행동요인을 보였다. 

우울·불안과 공격성의 점수는 1점 이하로 매우 낮은 수준이었고, 주의집중과 위축도 3점 이하로 낮은 수

준이었으나 학업스트레스는 9.51점으로 높았다. 이 유형에 속하는 비율은 전체의 77.7%였다. 이 유형은 학

업스트레스를 제외한 정서행동요인에 있어 전반적으로 낮은 수준을 보여 ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’

으로 명명하였다. 

변수
고등학생 (N=325)

빈도 비율

성별
남자 155 47.7

여자 170 52.3

학년 고등학생

1학년 97 29.8

2학년 115 35.4

3학년 113 34.8

거주지역
서울 및 광역시 138 42.5

시군 및 도농복합 187 57.5

가구소득
일반가구 288 88.6

저소득층 37 11.4

가족구조
양부모 가구 303 93.2

양부모 아님 22 6.8

부모 학력
대학교 이상 95 39.1

대학교 이하 148 60.9

〈표 1〉연구 상자의 일반  특성 
(단위: 명, %)

계층
Fit Index

AIC BIC LMRT Entropy

1 8526.005 8564.206 - -

2 8019.072 8080.193 504.486*** 0.918

3 7902.056 7986.098 125.424 0.911

〈표 2〉고등학생의 정서행동요인 잠재계층분석 모형 합도
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두 번째 잠재계층은 학업스트레스가 11.25점으로 높았고, 우울·불안도 9.06점으로 높으며, 주의집중 및 

위축 정도 역시 높았으나 공격성은 4.03점으로 다른 점수에 비해 비교적 낮은 수준을 보였다. 이 유형에 

속하는 비율은 22.3%로 나타났다. 이 유형은 공격성은 중간 수준이지만 그 외 정서행동요인은 모두 높은 

수준을 보여 ‘높은 정서행동요인군’으로 명명하였다. 

상자 비율(%)은 LCA분석 상 estimated probabilities를 기 으로 작성됨.   

*p< .05, **p < .01, ***p < .001, 

고등학생의 정서행동요인의 하위 변수는 우울‧불안, 공격성, 학업스트레스, 주의집중, 위축 등의 순이며, 

이에 대한 잠재계층의 그래프를 살펴보면 [그림 1]과 같다. 1번 유형(Class 1)은 전반적으로 2번 유형

(Class 2)보다 낮은 지표의 결과가 나타났고, 2번 유형은 1번 유형에 비해 전반적으로 정서행동요인 지표

의 값이 모두 높은 수준을 보였다. 특히, 우울·불안과 주의집중, 위축의 정서행동요인에서 편차가 크게 나

는 것으로 나타났고 학업스트레스는 2번(Class 2) 유형이 더 높긴 했으나 다른 정서문제행동 척도에 비해 

편차가 크지 않았다. 

〔그림 1〕고등학생의 정서행동요인 잠재계층

3. 고등학생의 인터넷 과의존 잠재계층 유형화 

고등학생의 인터넷 과의존 잠재계층을 확인하기 위하여 관련 변인으로 인터넷 과의존 척도를 사용하여 

일상생활장애, 내성, 금단의 하위척도로 잠재계층분석(Latent Class Analysis)을 실시하였으며, 그 결과는 

<표 4>와 같다. AIC와 BIC 값은 계층의 수가 증가하면서 값이 작아졌고, LMRT값은 4개의 계층일 때는 

유의미하지 않았으나 3개 계층에서는 유의한 것으로 나타났다. entropy 값은 0.917로 1에 가까워 양호한 

것으로 나타났다. 따라서 본 연구에서는 인터넷 과의존 잠재계층으로 3개의 계층을 적합한 모형으로 선택

하였다. 

1. 낮은 정서‧높은 학업스트레스군 2. 높은 정서행동요인군 사후검정

우울‧불안 0.92(2.02)*** 9.06(4.05)*** 2>1

공격성 0.93(1.62)*** 4.03(3.23)*** 2>1

학업스트레스 9.51(2.69)*** 11.25(2.34)*** 2>1

주의집중 2.81(1.95)*** 7.39(3.80)*** 2>1

위축 1.82(1.84)*** 6.75(2.67)*** 2>1

대상자 비율(%) 77.7% 22.3% 100%

〈표 3〉고등학생 정서행동요인 평균(표 편차)



오수경･구혜완･김서현･정익중/고등학생의 정서행동요인 및 인터넷 과의존의 잠재적 유형 간 관계  189

*p< .05, **p < .01, ***p < .001

다음으로 고등학생의 인터넷 과의존 하위척도를 통해서 3개의 잠재계층으로 분류했을 때, 인터넷 과의

존 하위척도의 평균과 표준편차와 집단 간 차이에 대한 유의수준을 분석하였고 그 결과는 <표 5>와 같았

다. 참고로 본 연구에서 하위척도의 값은 인터넷 과의존 진단을 위해 합산한 값을 사용하였다. 

첫 번째 잠재계층은 낮은 인터넷 과의존 유형으로 다른 유형에 비해서 유의하게 인터넷 과의존 점수가 

낮은 유형이었다. 전체에서 약 71.0%가 이 유형에 속하는 것으로 나타났다. 즉, 이 계층은 일상생활장애, 

금단, 내성이 모두 낮은 편에 속했다. 인터넷 과의존 척도에서 진단하는 점수 기준으로는 일반사용자에 해

당한다고 볼 수 있다. 이에 이 유형을 ‘낮은 인터넷 과의존’군으로 명명하였다.

두 번째 잠재계층은 인터넷 과의존 척도의 점수가 낮은 유형과 높은 유형에 비해 점수가 중간 정도에 

해당되는 유형이었다. 이 계층은 일상생활 장애, 금단, 내성에서 인터넷 과의존의 기준으로는 일반사용자

에 해당하지만 낮은 인터넷 과의존 유형에 비해 유의하게 높은 점수를 가진 집단으로 분류된다고 할 수 

있다. 인터넷 과의존 잠재적 위험 집단의 점수는 일상생활 15점 이상, 금단 10점 이상, 내성 12점 이상 중 

한 가지라도 높은 경우이기 때문에 잠재적 위험에 근접한 집단이라고 볼 수 있다. 이에 ‘중간 인터넷 과의

존’군으로 명명하였다. 이 유형은 전체의 23.2%가 해당된다. 

세 번째 잠재계층은 인터넷 과의존 점수가 다른 유형보다 유의하게 높은 유형으로 전체의 5.8%가 이 

유형에 속해있었다. 이 유형은 금단 증상에서는 11점 이상으로 인터넷 과의존 고위험에 해당하는 집단이

고, 일상생활장애가 15점 이상이기 때문에 잠재적 위험 사용자에 해당한다. 즉, 이 유형에 해당하는 경우 

잠재적 위험 사용자라고 볼 수 있으며, 이중 고위험 사용자도 포함되어 있다고 볼 수 있다. 이 유형은 ‘높

은 인터넷 과의존’군으로 명명하였다.

*p< .05, **p < .01, ***p < .001, 

상자 비율(%)은 LCA분석 상 estimated probabilities를 기 으로 작성함.

고등학생의 인터넷 과의존의 하위 변수는 일상생활장애, 금단, 내성 순이며, 인터넷 과의존 잠재계층을 

그래프로 살펴보면, [그림 2]와 같다. 1번 유형(Class 1)은 가장 낮은 인터넷 과의존 상태였고, 2번 유형

(Class 2)은 전반적으로 중간 수준이었으며 3번 유형(Class 3)은 가장 높은 수준의 인터넷 과의존 상태인 

것으로 분석되었다. 

계층
Fit Index

AIC BIC LMRT Entropy

1 4675.176 4698.007 - -

2 4244.651 4282.702  420.420*** 0.915

3 4127.858 4181.130  119.641**  0.917

4 77288.943 77484.994  288.392 0.806

〈표 4〉고등학생의 인터넷 과의존 잠재계층분석 모형 합도

1. 낮은 인터넷 과의존 2 중간 인터넷 과의존 3. 높은 인터넷 과의존 사후검정

일상생활 장애 7.74(1.85)*** 11.80(2.50)*** 15.84(2.96)*** 3>2>1

금단 4.57(0.84)*** 7.48(1.35)*** 11.05(1.68)*** 3>2>1

내성 5.13(1.33)*** 8.20(1.94)*** 11.68(2.13)*** 3>2>1

대상자 비율(%) 71.0% 23.2% 5.8% 100%

〈표 5〉고등학생 정서행동요인 잠재계층에 따른 인터넷 과의존 련 요인 평균(표 편차)
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〔그림 2〕고등학생의 인터넷 과의존 잠재계층

4. 고등학생의 정서행동요인 잠재계층과 인터넷 과의존 요인 잠재계층의 잠재 이확률 

앞서 고등학생의 정서행동요인은 2개의 계층을 적합 모형으로 보고 ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’, 

‘높은 정서행동요인군’으로 유형화된 결과가 도출되었다. 그리고 고등학생의 인터넷 과의존 잠재계층분석

을 통해서 3개의 계층을 적합 모형으로 보고 ‘낮은 인터넷 과의존군’, ‘중간 인터넷 과의존군’, ‘높은 인터

넷 과의존군’으로 명명하였다. 이러한 두 잠재계층 간의 관계를 살펴보기 위해 잠재전이확률을 분석한 결

과는 <표 6>과 같다.  

먼저 ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’은 전체의 77.7%가 이 유형에 속하였는데, 이 유형은 ‘낮은 인터

넷 과의존군’에 속할 조건부 확률이 0.757로 가장 높았다. ‘낮은 인터넷 과의존군’은 전체 인터넷 과의존의 

잠재적 유형 중 인터넷 과의존 수준이 가장 낮은 유형으로 전체의 71%가 이에 해당하며, 일반사용자 유

형이라고 볼 수 있다. 즉, 낮은 정서‧높은 학업스트레스를 가진 다수의 고등학생이 인터넷 일반사용자에 

속할 가능성이 높다는 것을 보여주는 결과이다. 다음으로 ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’이 ‘높은 인터

넷 과의존군’에 속할 조건부 확률은 0.156로 나타났고, 이는 인터넷 과의존의 세 가지 유형 중 두 번째로 

확률이 높게 나타났는데, ‘높은 인터넷 과의존’의 비율이 5.8%라는 것을 고려하면 이 조건부 확률은 낮은 

정서‧높은 학업스트레스를 가진 고등학생 중에서도 인터넷 과의존의 고위험 집단으로 이어질 가능성이 있

다는 것을 보여준다. 마지막으로 ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’이 ‘중간 인터넷 과의존군’에 속할 조건

부 확률은 0.087로 가장 낮게 나타났다. 따라서, 낮은 정서‧높은 학업스트레스를 가진 다수의 고등학생은 

인터넷 과의존 수준이 가장 낮은 일반사용자에 속할 가능성이 높다는 것을 알 수 있으며, 인터넷 과의존 

잠재적 위험군에 근접한 집단에 속할 가능성은 낮고, 인터넷 과의존 잠재적 위험/고위험 집단에 속할 가

능성은 상대적으로 높게 나타난 것을 알 수 있다. 

다음으로 ‘높은 정서행동요인군’의 조건부 확률은 ‘중간 인터넷 과의존군’ 0.383, ‘낮은 인터넷 과의존군’ 

0.363, ‘높은 인터넷 과의존군’ 0.253 순으로 나타났다. 인터넷 과의존의 전체 잠재적 유형 중 ‘중간 인터넷 

과의존군’은 23.2%, ‘높은 인터넷 과의존군’은 5.8%의 비율을 차지하는 것으로 보아 각각 0.383, 0.253이라

는 조건부 확률은 상대적으로 높은 수치이므로, ‘높은 정서행동요인군’이 인터넷 과의존 잠재적 위험 근접
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이나 위험/고위험 집단에 속할 가능성이 높은 것을 알 수 있다. 반면, ‘낮은 인터넷 과의존군’은 인터넷 

과의존의 전체 잠재적 유형 중 71.0%의 비율을 차지하는데, ‘높은 정서행동요인군’이 ‘낮은 인터넷 과의존

군’에 속할 조건부 확률은 0.363으로 나타나 ‘높은 정서행동요인군’이 ‘낮은 인터넷 과의존군’에 속할 가능

성이 낮은 것을 알 수 있다. 따라서, ‘높은 정서행동요인군’은 인터넷 과의존 잠재적 위험 근접, 잠재적 위

험, 고위험 등의 집단인 ‘중간 인터넷 과의존군’, ‘높은 인터넷 과의존군’에 속할 가능성은 높고, 인터넷 일

반사용자인 ‘낮은 인터넷 과의존군’에 속할 가능성은 낮은 것을 알 수 있다. 

제5  결론  논의  

본 연구는 청소년들의 인터넷 과의존이 심각한 가운데 이 시기 발달 특성 중 심리‧정서적 어려움이 다

른 시기보다 크다는 점에 주목하고, 특히 고등학생의 정서행동요인 잠재유형과 인터넷 과의존 잠재유형을 

분석한 뒤 각 유형이 어떻게 전이 되는지 살펴보고자 하였다. 이를 위해 고등학생의 우울‧불안, 공격성, 

학업스트레스, 주의집중, 위축 등 5개 변수로 구성한 정서행동요인 잠재계층, 그리고 일상생활장애, 금단, 

내성 등 3개 변수로 구성한 인터넷 과의존 잠재계층 간에 어떠한 관계가 있는지 대상 중심적으로 접근하

고자 잠재계층분석(Latent Class Analysis) 및 잠재전이분석(transition probability)을 수행하였다. 분석에는 

한국복지패널의 아동부가조사 16차 자료를 사용하였다. 본 연구의 주요 결과는 다음과 같다.  

첫째로 고등학생의 우울‧불안, 공격성, 학업스트레스, 주의집중, 위축 등 변수로 구성된 정서행동요인의 

잠재계층분석 결과에 대해 살펴보면, 먼저, ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’은 학업스트레스가 ‘높은 정서

행동요인군’의 학업스트레스와 유사한 수준에서 눈에 띄게 높았지만, 이외 우울‧불안, 공격성, 주의집중, 

위축은 모두 점수가 낮은 것으로 나타나 ‘높은 정서행동요인군’과 큰 편차를 보였다. ‘낮은 정서‧높은 학

업스트레스군’에는 전체 고등학생의 77.7%가 해당하였는데, 이 집단은 학업스트레스 해소를 위한 개입이 

필요한 동시에 정서행동요인에 대해서는 상담 및 관찰, 교육 등 예방적 접근이 요구된다고 할 수 있다. 다

음으로, ‘높은 정서행동요인군’은 우울‧불안, 학업스트레스, 주의집중, 위축이 크게 높았고, 공격성도 높은 

편인 것으로 나타났다. ‘높은 정서행동요인군’에는 전체 고등학생의 22.3%가 속하였고, 학업스트레스 뿐만 

아니라 정서행동요인의 복합적인 문제를 경험하고 있어 즉각적인 개입이 필요한 집단이라고 판단된다. 한

편, 이러한 결과는 청소년의 정서행동요인을 잠재계층분석을 통해 유형화한 이유정, 최문선(2018), 최정아

(2012), Wadsworth et al(2001) 등의 연구와는 다소 차이가 있다. 즉, 본 연구에서는 우리나라 고등학생의 

대표적인 심리‧정서적 어려움 중에서 그 정도가 매우 심각하다고 보고되는 학업스트레스 요인을 분석에 

반영하였고, 또한 각 연구에서 사용한 패널자료의 차이로 분석결과 자체가 같지 않았던 것으로 사료된다. 

고등학생의 정서행동요인의 잠재계층분석 결과를 더욱 자세히 살펴보면, ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스

군’, ‘높은 정서행동요인군’ 등의 집단 모두에서 학업스트레스가 특별히 크게 높은 것으로 나타났다. 이는 

구분(%)
비율 1. 낮은 인터넷 과의존 2. 중간 인터넷 과의존 3. 높은 인터넷 과의존

합계
100% 71.0% 23.2% 5.8%

1. 낮은 정서‧높은 학업스트레스군 77.7% 0.757 0.087 0.156 1

2. 높은 정서행동요인군 22.3% 0.363 0.383 0.253 1

〈표 6〉고등학생 정서행동요인 잠재계층과 인터넷 과의존 요인 잠재계층 간의 잠재 이확률



192 2023년 한국복지패널 학술대회

고등학교 시기 청소년들이 정서적 요인 중에서도 학업스트레스 문제를 호소할 가능성이 크다는 것을 뜻한

다. 이 결과는 청소년의 다른 연령대와 비교하여 고등학생들이 가장 높은 수준의 스트레스를 겪는다고 보

고한 연구들과 맥락을 같이 한다(교육부, 질병관리청, 2022; 박현숙 외, 2018; 신명옥, 장덕희, 2017). 여기

에 본 연구의 자료조사 시점이 코로나19 상황이었다는 점도 고려한다면, 팬데믹의 전개 속에 온라인 수업

은 청소년의 집중력 저하를 가져왔고(Pigaiani et al., 2020), 사회적 거리두기로 인한 집에서 가족과 보내

는 시간의 증가는 부모와의 갈등을 불러오기도 했으며(Cassinat et al., 2021), 학업성취 수준에 따른 교육

격차가 우려되는 상황이었기 때문에(정익중 외, 2021) 많은 청소년의 학업스트레스가 더욱 큰 폭으로 증가

하였을 것으로 예측된다. 실제, 염유식, 성기호(2021)의 조사결과에 따르면 고등학생의 경우 10명 중 4명이 

코로나19 이후 학업스트레스가 더 높아졌다고 보고하기도 했다. 반면, ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’의 

경우 학업스트레스만 크게 높았던 반면 이외의 다른 요인은 낮은 수준이었고, ‘높은 정서행동요인군’은 우

울‧불안, 공격성, 학업스트레스, 주의집중, 위축이 모두 크게 높았다. 즉, ‘높은 정서행동요인군’은 ‘낮은 정

서‧높은 학업스트레스군’과는 달리 학업스트레스를 경험하면서도 복합적으로 우울‧불안, 공격성, 주의집중, 

위축 등 정서행동문제를 경험하는 것으로 나타났다. 이는 고등학생의 약 41%가 평상시 많은 스트레스를 

경험할 뿐만 아니라 약 28%가 일상생활이 어려울 정도로 우울감을 경험하며(교육부, 질병관리청, 2022), 

학업으로 인해 죽고 싶다고 응답한 비율도 고등학생에게서 39.7%로 가장 높았다는 조사 결과(유민상, 

2019)와 같이 고등학생의 정신건강의 위태로운 상황임을 보여주는 결과로 판단된다.

둘째로 고등학생의 일상생활장애, 금단, 내성 등 변수로 구성된 인터넷 과의존 요인의 잠재계층분석 결

과, ‘낮은 인터넷 과의존군’, ‘중간 인터넷 과의존군’, ‘높은 인터넷 과의존군’ 등으로 총 3개의 잠재계층이 

도출되었다. 먼저, ‘낮은 인터넷 과의존군’은 일상생활장애, 금단, 내성 등 모든 요인이 낮은 편에 속하여, 

일반사용자에 해당한다. 이 집단은 전체 고등학생의 71.0%가 속하였으며, 인터넷 과의존으로 이어지지 않

도록 예방적 접근이 필요한 대상이다. 다음으로, ‘중간 인터넷 과의존군’은 전체의 23.2%로 나타났으며, 일

반사용자로 분류되나 잠재적 위험군에 근접한 집단이기 때문에 지속 관찰 및 주의가 필요한 경우에 해당

한다. ‘높은 인터넷 과의존군’은 전체의 5.8%가 속했고, 인터넷 과의존 잠재적 위험군과 고위험군이 포함

된 집단으로서 즉각적 개입이 필요한 대상이라고 판단된다. 

이처럼 본 연구에서 고등학생의 인터넷 과의존 잠재계층은 총 3개의 집단인 것으로 설명된다. 그러나 

이러한 인터넷 과의존에 대한 잠재계층 분석 결과는 선행연구와는 다소 차이가 있다. 예를 들어 국내 연

구에서 김동일 외(2013)는 초등학생‧중학생 인터넷 중독 위험군을 ‘전반적 고위험 집단’, ‘내성‧금단 고위

험 집단’, ‘전반적 위험 집단’, ‘외현화 문제 위험집단’, ‘현실구분장애 위험 집단’, ‘내성-금단 위험 집단’의 

총 6개 집단을 도출했다. 이들의 접근은 일반 청소년이 아닌 인터넷 중독 위험군 청소년을 대상으로 하였

고, 본 연구에서 인터넷 과의존 하위요인으로 설정한 요인 외 가상적 대인관계 지향성, 일탈행동, 현실구

분장애, 긍정적 기대 등 4가지 요인을 추가로 포함했다는 점이 차이점이다. 염동문(2017)의 연구에서는 초

등학생을 대상으로 ‘저의존’, ‘중의존’, ‘고의존’ 등 3개 집단을 도출했는데, 본 연구의 결과와 유사하나 분

석 대상이 초등학생이라는 점에서 차이가 있다. 이 밖에 국외 연구 중 Li(2023)는 청소년을 대상으로 비중

독, 저중독, 고중독 집단을 분류하여 본 연구와 유사한 결과를 발견했다. 이처럼 연구마다 다른 잠재계층 

유형을 찾아낸 것은 아동 또는 청소년 등 발달단계 및 특성에 따라 인터넷에 과의존되는 수준의 차이에서 

비롯될 수 있다. 또한, 인터넷 과의존 하위요인으로 어떤 변수로 특정하여 측정하였는지, 수집된 분석자료

가 어떤 것인지 등의 차이 때문일 가능성도 있다. 그러나 본 연구는 최근 정신건강이 가장 위태로운 상황
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이라고 보고된 고등학생을 중심으로 대상 중심적 접근을 통해 실증적 규명을 하였으며, 특히 고등학생의 

인터넷 과의존 잠재적/고위험군 규모를 예측하였다는 점에서 의미가 있다. 

셋째로 고등학생의 정서행동요인과 인터넷 과의존 요인의 각 잠재계층분석 결과를 바탕으로 전이확률

을 통해 둘 사이에 어떤 잠재적 유형 관계가 있는지 살펴보았다. 분석 결과, 먼저 ‘낮은 정서‧높은 학업스

트레스군’은 ‘낮은 인터넷 과의존군’에 속할 조건부 확률이 0.757로 나타났고, ‘높은 인터넷 과의존군’에 속

할 조건부 확률은 0.156로 나타났다. 이러한 결과는 ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’의 다수가 인터넷 일

반사용자인 ‘낮은 인터넷 과의존군’에 해당하지만, 인터넷 과의존 잠재적 위험이나 고위험 집단인 ‘높은 

인터넷 과의존군’에 속할 가능성도 있음을 보여준다. 반면, ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’이 ‘중간 인터

넷 과의존군’에 속할 조건부 확률은 0.087로 가장 낮았다. 다음으로 ‘높은 정서행동요인군’이 ‘중간 인터넷 

과의존군’과 ‘높은 인터넷 과의존군’에 속할 조건부 확률은 각각 0.383, 0.253으로 나타났다. 이러한 결과는 

‘높은 정서행동요인군’이 인터넷 과의존 잠재적 위험 근접이나 잠재적 위험/고위험 등 집단에 속할 가능

성이 높은 것을 보여준다. 반면, ‘높은 정서행동요인군’이 ‘낮은 인터넷 과의존군’에 속할 조건부 확률은 

0.363으로 나타났지만 ‘낮은 인터넷 과의존군’이 전체 유형 중 71%라는 점을 고려하면, ‘높은 정서행동요

인군’이 ‘낮은 인터넷 과의존군’에 속할 가능성은 낮은 것을 알 수 있다. 

이러한 결과는, ‘전반적 저수준 정서‧행동문제’ 집단과 ‘저수준 내재화 문제행동’ 집단은 휴대전화 의존

도가 낮은 반면, ‘전반적 고수준 정서‧행동문제’ 집단은 휴대전화 의존도를 높이는 것으로 보고한 이유정, 

최문선(2018)의 연구 결과와 유사하게 해석할 수 있다. 또한, 우울‧불안, 학업스트레스, 공격성, 주의집중, 

위축 등 정서‧행동문제가 심각할수록 인터넷 과의존도 증가한다고 보고한 다수의 선행연구를 지지하는 결

과이기도 하다(김도희 외, 2017; 김재경, 이덕현, 2018; 손신영, 2013; 이은경 외, 2020; 이하나, 양승목, 

2018; Elhai et al., 2017; Kim, 2021; Liang et al., 2021). 그러나, ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’의 경우 

학업스트레스만 높고, 이외 우울‧불안, 공격성, 주의집중, 위축 등 정서행동요인의 점수는 낮음에도 ‘높은 

인터넷 과의존으로’ 전이될 가능성이 높은 것으로 나타나, 해당 고등학생을 둘러싼 다양한 영향요인을 검

토해보는 등 추가 분석을 통해 명확한 규명이 필요할 것으로 판단된다. 그럼에도 본 연구는 같은 ‘낮은 정

서‧높은 학업스트레스군’의 집단 내에서 낮고/높은 등의 인터넷 과의존군에 해당될 확률의 차이가 있음을 

밝혀내어, 기존의 변수중심적 접근에서 확인하지 못했던 부분을 대상 중심적 접근을 통해 규명하고 집단

별 차이를 둔 개입의 필요성을 확인했다는 점에서 의미가 있다. 

한편, 본 연구에서 정서행동요인의 잠재계층 중에서 ‘낮은 정서‧높은 학업스트레스군’은 학업스트레스 

요인만 크게 높고, 이외 우울, 공격성, 주의집중, 위축 등 네 가지 요인은 낮은 수준으로 분석되었다. 반면, 

‘높은 정서행동요인’은 학업스트레스 외에도 네 가지 요인 모두 높은 것으로 나타났다. 그리고 ‘낮은 정서

‧높은 학업스트레스군’, ‘높은 정서행동요인군’ 등 두 잠재적 유형은 각각 ‘낮은 인터넷 과의존군’, ‘중간 

인터넷 과의존군’으로 전이될 조건부 확률이 가장 큰 것으로 분석되었다. 이러한 결과는 인터넷 과의존의 

저위험/고위험 등 집단을 유형화하는데 우울, 공격성, 주의집중, 사회적 위축 요인이 유의미한 판별요인이

라고 보고한 김혜수 외(2007), 하문선(2014)의 연구를 지지하는 결과로 보인다. 따라서, 본 연구를 통해 인

터넷 과의존에 대한 집단 분류 시 우울, 공격성, 주의집중, 사회적 위축 등 요인을 고려해야 한다는 사실

을 다시 한번 확인했다고 판단된다.

이와 같은 결과 및 논의를 종합하여 다음과 같은 제언을 제시하고자 한다. 본 연구 결과, 먼저, 정서행

동요인의 두 잠재적 유형 모두에서 고등학생의 학업스트레스가 상당히 높은 것으로 분석되었다. 고등학교 
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시기 학업스트레스의 경험은 청소년기 건강에 부정적인 영향을 미칠 뿐만 아니라 성인기 이후에도 지속해

서 이어져 심각한 결과를 초래할 수 있다(Anda et al., 2006; Chartier, Walker & Naimark, 2007). 이 때문

에 고등학생의 학업스트레스 해소를 위한 다양한 방식의 개입방안이 제시되었다(구혜완, 정익중, 2019). 그

러나 여전히 고등학생의 가장 큰 고민은 학업과 관련한 것이며(통계청, 여성가족부, 2021), 이 문제는 고등

학생의 죽고 싶은 이유 중 가장 주된 원인으로 보고되기도 하여 개입이 절대적으로 요구된다(유민상, 

2019). 그렇지만 아직도 효과적인 전략 제시는 부족한 실정이다. 이를 위해 고등학생들이 스스로 스트레스 

관리 및 대처할 수 있는 올바른 방법에 대한 교육을 제공하고, 정기적으로 학업스트레스 체크리스트 개발 

및 배부하여(김진웅 외, 2020) 그 결과에 따라 스트레스 상담 및 자원 연계하는 등 적절하게 해소할 수 있

도록 지원해야 한다. 이 과정에서 학업스트레스에 더해 복합적 정서행동문제를 경험하는 고등학생은 집중 

상담 및 모니터링하여 필요시 치료적 개입을 적용할 수 있을 것이다. 또한, 학업시간이 적정하면 고등학생

의 행복이 증가하는 반면 과도할 경우 행복을 저해할 수 있음을 보고한 연구(정익중, 2018), 중‧고등학생

의 규칙적 신체활동은 회복탄력성을 증가시키고 이는 학업스트레스 해소에 긍정적인 영향을 미친다고 보

고한 연구(최희순, 2018) 등을 고려하여 성적으로부터 자유로울 수 있는 예체능 교과목 시간을 검토 및 활

용하는 등의 학업스트레스 해소를 적극 지원하는 방안도 고려해볼 수 있을 것이다(문진영 외, 2023). 

다음으로, 학업스트레스가 모두 높지만 그중 우울‧불안, 공격성, 주의집중, 위축 등 정서행동문제를 복

합적으로 경험하는 ‘높은 정서행동요인군’의 고등학생은 ‘중간 인터넷 과의존’, ‘낮은 인터넷 과의존’, ‘높은 

인터넷 과의존’ 순으로 전이될 조건부 확률이 높은 것으로 분석되었다. 즉, 복합적인 정서행동문제를 경험

하는 고등학생은 인터넷 과의존으로 전이될 위험성이 크다는 사실에 경각심을 가질 필요가 있다. 이를 예

방하기 위해서는 복합적인 정서행동문제를 경험하는 고등학생의 개별상담을 통해 구체적인 상황 및 내적 

욕구를 파악하고, 이들의 인터넷 과의존의 수준에 따라 지원하는 방안을 활용할 수 있을 것이다. 예를 들

면, 낮은 인터넷 과의존군의 경우 자신의 정서행동문제를 해소하기 위한 올바른 관리 및 대처방식을 교육

하고, 중간 또는 높은 인터넷 과의존군은 잠재적 위험 근접 또는 잠재적 위험/고위험 집단에 해당하므로 

조기발굴과 진단으로 병원이나 국립청소년디딤센터의 청소년 치유재활과정 등(여성가족부, 2023.3.23.) 프

로그램에 연계하여 일상 회복을 돕는 서비스를 제공하는 방법도 있을 것이다.  

이러한 개입과 더불어, 정부나 지자체, 학교 차원에서는 학생들이 쉽게 참여 가능한 캠페인을 고려할 

수도 있다. 예를 들어, 스마트폰 사용 감소를 위해 이용 시간 줄이기 인증에 참여하고 다음 주자를 지목하

여 의도한 행동을 수행하도록 유도하는 챌린지를 활성화하는 것이다. 단, 스마트폰을 활용한 방식이 아닌 

예컨대 교내 출석부 등을 활용 및 무작위 추출하여 지목하는 방식 등으로 고려해볼 수 있을 것이다. 이외 

스마트폰 기능 내 이용유형별 이용 시간에 따른 알람 기능 설정 등 개발을 통해 스마트폰 과의존 습관을 

개선하도록 유도하는 방식, 과의존으로 이어질 수 있는 중독성 높은 게임 및 부정적 성인용 매체의 규제 

정책 등을 보수적으로 개선하는 방식 등을 적용할 수도 있다. 그 과정에서 최근 활용도가 높아지는 개인

화 추천 알고리즘 방식의 미디어 이용은 사용자의 클릭을 쉽게 유도하여 미디어 과몰입 우려가 클 뿐만 

아니라(배승주, 2023) 이로 인한 확증 편향, 단편적인 정보 흡수 등 청소년들의 자율적 사고 및 판단을 저

해시킬 수 있기 때문에(이승택, 2021) 알고리즘 방식의 인터넷 사용과 인터넷 과의존과의 관계 규명 및 대

책 마련을 통한 인터넷 과의존 예방이 필요할 것이다. 

본 연구는 고등학생의 정서행동요인 및 인터넷 과의존의 각 잠재계층이 어떻게 유형화되는지 살펴보고, 

각 유형화된 잠재계층 간의 전이 관계를 규명하였다. 그 결과, 본 연구 대상인 고등학생은 학업스트레스만 
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높은 집단, 그리고 학업스트레스에 더해 우울‧불안, 공격성, 주의집중, 위축 등 복합적인 정서행동문제를 

경험하는 고등학생 집단이 있다는 것을 확인하였다. 또한 낮은 정서‧학업스트레스군은 인터넷 일반사용자

일 가능성을 확인했고, 특히, 복합적으로 정서행동문제를 경험하고 있는 ‘높은 정서행동요인군’은 인터넷 

과의존으로 전이될 위험성이 크다는 것을 알 수 있었다. 이러한 접근은 변수 중심 접근으로 정서행동요인

과 인터넷 과의존과의 관계를 살펴본 기존 연구와 달리, 정서행동요인과 인터넷 과의존에 대한 이질적 집

단특성을 가진 하위집단의 규모를 실증적으로 예측하는 데에 유용하다. 또한, 청소년 연령대 중 고등학생

의 정신건강이 가장 위태로운 집단임을 고려하여 이들의 정서행동요인과 인터넷 과의존 간의 잠재적 유형 

관계에서 집단별 개입의 필요성을 모색하였다는 점에서 의미가 있다. 

그럼에도 본 연구는 다음의 제한점과 후속 연구를 제안하고자 한다. 첫째, 본 연구는 고등학교에 재학 

중인 학생을 대상으로 분석하여 학교 밖 청소년을 포함하지 못했고, 2차 자료를 사용하였기 때문에 학교 

유형에 관한 조사가 이루어지지 않아 이를 세부적으로 고려할 수 없었다. 둘째, 본 연구에서 활용한 자료

의 수집이 2020년 코로나19가 대유행하던 시기에 이루어져 급변하는 상황에서 개인적 발달과 적응에 연관

된 사회환경의 다양한 요소의 영향력을 전부 통제하지 못한 것은 통계적 사실이므로, 최대한 노력하려 해

도 원천적 한계가 있었다. 셋째, 패널의 특성으로 모집단의 크기가 작아 일반화의 한계를 가진다. 따라서 

추후 연구에서는 일반고, 특수목적고, 특성화고, 자율고 등 학교 특성을 고려하여 분석 결과의 일반화 가

능성을 높여야 할 것이다. 또한, 인터넷 과의존의 내성, 금단 등 위험성이 큰 만큼 이후의 인터넷 과의존 

수준을 파악해보는 등 종단연구 차원에서 변화를 검증해본다면 실질적인 개입방안 마련에 도움이 될 것으

로 판단된다. 마지막으로 본 연구에서는 선행연구에서 공통적으로 인터넷 과의존의 주요인이라고 규정한 

일상생활장애, 금단, 내성의 세 가지 요인을 분석에 활용하였으나, 그 외에도 가상세계지향, 긍정적 기대, 

일탈행동 등을 요인으로 포괄해 분석한다면 인터넷 과의존과 관련하여 더욱 다양하고 구체적인 개입이 가

능할 것으로 기대한다.      
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코로나19와 가구 경제

The Impact of COVID-19 and Household Economy in Korea

남재현(부산대학교)

본 연구는 코로나바이러스 감염증-19(코로나)가 가구 경제에 미치는 영향을 분석하였다. 특히, 코로나의 

초기 영향을 넘어 장기화된 영향에 주목하였다. 가구 경제의 변화를 포괄적으로 분석하기 위해 소득, 소

비, 자산, 빈곤 등과 같은 정량적인 지표뿐만 아니라 물질적 어려움과 같은 질적인 측면도 고려하였다. 한

국복지패널 조사자료 8차~17차와 15차~17차를 각각 사용하여, 기술통계, 일차차분, 이중차이분석, Oaxaca 

분해 방법 등을 적용하였다. 분석 결과, 코로나의 초기 영향이 저소득층과 같은 취약집단에게 더 집중되었

으며, 가구 경제를 측정하는 지표에 따라 차이를 보였지만, 코로나가 장기화되면서 저소득층과 일반가구의 

격차가 더 커졌다. 특히, 시장소득과 순자산의 격차가 더 커졌다. 코로나 상황에서는 경구 경제에 두드러

진 변화를 보이지 않았지만, 생활 수준의 향상으로 인해 그동안 줄곧 감소했던 물질적 어려움이 2021년부

터 악화된 것으로 나타났다. 이러한 집단 간의 격차 중 절반 가량은 가구 특성으로부터 비롯된 것으로 나

타났다. 특히, 종사상 지위와 같은 노동시장 관련 변수가 집단 간의 격차가 벌어지게 만드는 요인이었으

며, 공적이전과 같은 정부의 지원금은 이들의 격차를 줄이는 역할을 한 것으로 보인다. 다만, 가구 경제를 

대리하는 측정 지표와 시점에 따라 상당한 차이가 있었다.

제1  서론

2023년 5월, 한국 정부는 코로나19(이하 코로나)와 관련된 대부분의 방역 조치를 해제하면서 사실상 코

로나 시대를 종식하고 엔데믹(Endemic)을 선포했다. 백신의 개발로 당장이라도 끝날 것만 같았던 코로나

는 변종에 변종을 거듭하여 코로나라는 역병의 터널 속에 우리를 3년 4개월이라는 긴 시간 동안 가두어 

두었다. 코로나 발생 초기 쓰나미처럼 몰려왔던 팬데믹의 충격과 공포는 이루 말할 수 없을 정도로 컸다. 

지금까지 겪어보지 못한 빠른 전파력과 높은 감염력으로 모두를 불안케 만들었으며, 치료제가 부재한 상

황에서 봉쇄 및 사회적 거리두기와 같은 방역 정책 외에는 뚜렷한 탈출구를 찾지 못하는 상황이었다. 더

군다나 집단 감염과 대유행의 반복으로 인해 사회 전반에 걸친 급속한 변화가 불가피했으며, 이에 대한 

새로운 적응이 요구되었다. 디지털 기술과 원격 업무의 확산, 배달 음식 주문과 비대면 소비의 급증, 의료

체계와 사회복지시스템의 강화, 그리고 국제 사회와의 협력과 연대가 더욱 절실한 시대가 되었다. 

지난 3년 동안, 분야를 막론하고 모두가 코로나 대응에 총력을 기울였다고 해도 과언이 아니다. 그중에

서도 특히 정부의 역할이 두드러졌는데, 방역 조치와 함께 민생안정에 상당한 노력을 기울여 왔다. 코로나

로 인한 충격이 사실상 어느 정도일지 가늠할 수 없는 상황에서, 정부는 기존 방식에서 벗어나 대규모 현

금 지급을 통해 가구 소비를 촉진하여 경기를 되살리는 재정 정책을 택하게 되었다. 예를 들면, 2020년 5
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월 소비 진작을 목적으로 제1차 긴급재난지원금을 전 국민에게 보편적으로 지급하였고, 그 이후에는 선별

적인 형태로 여러 차례 추가로 지급하였다(남재현, 이래혁, 2021; 남재현 2022). 미국, 일본 등과 같이 보편

적 사회보장제도가 빈약한 국가에서 이와 같은 방식을 주로 택하였는데, 실업보험과 고용안전망이 제 기

능을 못하는 상황에서 한국도 이들과 같은 길을 선택하게 되었다. 한편, 국경 통제, 입국 검열 강화, 격리, 

코로나 확진자 추적, 공공장소 모임 제한 및 사회적 거리두기 등과 같은 고강도의 방역 조치를 취하여 코

로나 확산을 방지하고자 노력했는데, 이러한 결과로 K-방역이라는 수식어가 붙을 정도로 코로나 초기대응

은 성공적이었다. 비록 경제 성장률이 하락했지만, 다른 선진국들과 비교할 때에는 그 타격이 비교적 양호

한 편이었다. 2020년을 기준으로 보면, 한국은 –0.7%의 경제 성장률을 기록했지만, 일본은–4.6%, 미국은 

-2.8%, 영국은 심지어 –11.0%의 성장세를 보였다(OECD, 2022).

사실, 코로나가 우리의 삶에 부정적인 충격만을 안겨준 것은 아니다. 오히려 우리의 삶과 일상 에 긍정

적인 변화를 불러오기도 했다. 코로나 역설(COVID-19 paradox)로 알려진 이 현상은 인간들이 경제활동을 

멈추자 환경오염이 줄어들어 물과 공기가 맑아지고, 동식물의 생태계가 회복되어 지구가 되살아나기 시작

한 것을 의미한다. 코로나로 인해 일자리가 사라지고, 경기가 침체되어 많은 사람들이 고통을 받았지만, 

한편에서는 동·식물이 번성하고, 공기와 물이 맑아지는 등 지구촌의 생태계와 자연 환경이 오히려 회복되

는 아이러니한 상황이 연출되었다. 비단 자연 환경의 변화뿐만 아니라 우리의 삶에서도 코로나 역설을 연

상시킬 만한 변화들이 관찰되었다. 예를 들면, 손씻기, 금연, 금주, 예방접종, 건강 인지율 등과 같이 개인 

위생과 건강 행태에 긍정적인 변화가 나타났다(질병관리청, 2023). 또한, 코로나로 인해 전세계의 소득불평

등이 잠시나마 감소 했으며(Deaton, 2021), 사회적 거리두기와 비대면의 일상화는 오히려 사람들을 온라인

을 통하여 상호작용하고 더 많이 소통하도록 만들었다.

하지만, 주지하다시피, 코로나로 인해 우리 사회에 내재된 불평등과 격차가 여실히 드러난 것 역시 사

실이다. 코로나로 인해 99% 사람들의 소득이 감소했지만, 부유층과 대기업의 재산은 오히려 늘었고, 최빈

국과 선진국 간의 코로나 사망률은 2-5배 가량 차이를 보였다(Ahmed et al., 2022). 또한, 기존의 불평등을 

더욱 가중시켜 건강 불평등으로 이어지는 신데믹(Syndemic) 현상1)을 보이기도 했다(Bambra, Riordan, 

Ford & Natthews, 2020; McGowan, Bambra, 2022). 사회경제적으로 취약한 계층에 속한 사람들은 상대적

으로 열악한 환경에서 살아가며 건강 상태가 더 안 좋은데, 그 결과 만성적인 질병에 대한 불평등이 생겨

나게 된다. 이러한 건강 불평등이 코로나로 인해서 더 악화되는 현상이 관찰되었다. 아울러, 그동안 일상

적으로 이루어졌던 가구의 생산과 소비활동은 코로나로 인해 상당히 위축되었고, 경제적 어려움이 가중되

었는데, 특히 고용취약계층과 저소득층이 이러한 부정적인 충격에 고스란히 노출되었다(김이레, 김새봄, 

남재현, 2023; 송상윤, 2021). 경제 영역뿐만 아니라 심리, 사회, 보건 및 교육 등의 분야에서도, 그 피해는 

주로 장애인, 노인, 한부모 및 다문화가정 등과 같은 취약계층에게 집중되는 경향을 보였다(이은환, 2020; 

김이레, 남재현, 2022; 남재현, 이래혁, 2023; 김지우 외, 2021). 

이렇듯 지금까지 코로나와 관련된 연구가 많이 이루어졌고, 누구에게 그 충격이 집중되고, 코로나 대응 

정책이 효과적이었는지 등에 대한 자료가 상당히 축적되었다. 그러나, 코로나의 특성상 그 충격이 단발적

으로 끝나는 것이 아니라 장기적으로 지속되며, 코로나 대응 정책에 대한 평가는 지금까지 주로 초기 영

향을 평가하는 데에 그쳤다는 점을 고려할 때, 코로나의 영향을 보다 장기적인 관점에서 분석하고 이해하

는 것이 필요하다. 데이터의 제약으로 코로나의 장기적인 영향을 충분히 분석할 수는 없지만 코로나의 초

1) 만성 질병의 불평등은 건강의 사회적 결정 요인에 의해 노출되는 불평등의 결과로 발생하게 되는데, 이러한 현

상을 신데믹이라고 한다(Bambra et al., 2020).
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기 영향을 넘어서 보다 장기화된 영향을 파악하고자 한다. 아울러, 가구 경제를 대리하는 소득, 소비, 자

산, 빈곤과 같은 정량적 지표뿐만 아니라 물질적 어려움과 같은 가구 경제의 질적인 측면도 고려하여 가

구 경제에 미친 전반적인 영향을 탐색하고자 한다. 

제2  선행연구 검토 

세계보건기구(WHO)는 2020년 1월에 코로나 팬데믹을 선포하였고, 그로부터 3년 4개월이 지난 2023년 

5월에 코로나19 국제공중보건위기상황을 해제한다고 발표했다. 이로써 그동안 암울했던 코로나 시대를 벗

어나 새로운 시대를 맞이하게 되었다. 하지만, 새로운 시대라고 해봐야 기존과 특별하게 달라진 점이 없

다. 코로나 바이러스가 완전히 사라진 것도 아니고, 효과적인 치료제가 개발된 것도 아니다. 단지, 치명률

이 낮기 때문에 일반 감기나 계절 독감처럼 취급하여 코로나 바이러스와 함께 살아야 한다는 것이다. 즉, 

코로나는 현재에도 진행되고 있으며 지속적으로 변이가 나타나고 있는 점에 비추어볼 때 언제 다시 팬데

믹과 같은 사태를 맞이할지는 알 수 없는 상황이다. 이런 가운데, 그동안 우리가 경험했던 일들을 평가하

고, 체계적으로 정리하여 미래에 발생할 수 있는 감염병 사태에 대한 대비와 예방 작업이 요구된다. 특히, 

코로나와 같은 감염병은 경제 충격적 충격뿐만 아니라 사회, 문화, 교육 등 전 영역에 걸쳐 상당한 영향을 

준다는 점에 비추어 볼 때 누가 이러한 충격에 노출되고, 빈곤과 불평등이 악화되었는지, 그리고 정부의 

대응 조치가 적절했는지 등에 대한 분석이 필요하다.

코로나 초기 연구들은 코로나로 인한 가구 경제에 미친 충격에 주목하였다. 남재현과 이래혁(2020)은 가

계동향조사 분기데이터를 사용하여 코로나로 인한 충격이 가구 소득과 빈곤을 어떻게 변화시켰는지에 관

한 연구를 하였다. 코로나로 인한 충격이 모두에게 똑같이 전해지는 것이 아니라 사회적 지위와 소득 계

층에 따라 다를 것이라 보고, 소득이 상대적으로 안정적인 상용직을 기준으로 다른 근로자들과 비교하여 

소득과 빈곤율이 어떻게 변화했는지를 살펴보았다. 이를 통하여 코로나 초기 충격이 자영업자들에게서 컸

으며, 이들의 소득과 빈곤율이 악화된 것을 발견하였다. 아울러, 이승호와 홍민기(2021)는 가구 소득뿐만 

아니라 가구 소비에도 주목하여 코로나의 초기 영향을 분석하였다. 가계동향조사 월간데이터를 활용하여 

코로나 시기인 2020년을 처치집단으로 설정하고, 코로나 이전인 2019년을 비교집단으로 설정하여, 코로나

의 확산과 정부의 방역 조치를 구분하여 2020년 상반기를 세 시기로 구분하여 분석을 진행하였다. 이중차

이분석을 적용하여, 코로나로 인해 가구 소득은 4.4%가량 감소하고 지출은 8.1%가량 감소한 것을 발견하

였다. 손경국과 이봉희(2022)의 보고서에서도 코로나 초기 가구 소비가 감소한 것을 확인하였다. 코로나 

초기인 2020년에 소비지출이 2019년에 비하여 2.3%가량 감소했다. 식료품 및 보건 관련 지출이 증가하기

도 했으나, 의류/신발, 오락/문화, 교육, 음식/숙박 등과 같은 대면소비 지출이 주로 감소했다. 더욱이 코

로나의 장기화된 영향도 분석하였는데, 코로나의 확산이 지속된 2021년에 소비지출이 전년에 비하여 3.9%

가량 증가했으며, 코로나의 영향으로 홈코노미(homeconomy) 관련 소비가 크게 증가한 것을 발견하였다. 

한편, 많은 연구자들이 코로나 대응 정책 평가에 상당한 관심을 보였다. 주로 제1차 긴급재난지원금의 

효과성을 분석하였는데, 남재현과 이래혁(2021)은 제1차 긴급재난지원금이 가구 소비 진작효과가 있는지를 

분석하였다. 가계동향조사 월간데이터를 사용하여, 소득계층에 따라 긴급재난지원금이 차지하는 비율이 상

이하다는 점을 활용하여, 고소득층을 비교집단으로 삼아 소비차이를 분석하였다. 분석을 통해 제1차 긴급
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재난지원금의 영향이 저소득층에게서 더 두드러진 것을 확인하였다. 이우진 외(2021)의 연구에서도 동일한 

데이터를 사용하여 제1차 긴급재난지원금의 효과를 분석하였다. 이중차분과 이중변동 추정 방법으로 제1

차 긴급재난지원금의 한계소비성향이 0.654~0.782가량인 것으로 추정하였다. 이승호와 홍민기(2021)의 연구

에서도 유사한 추정치를 도출하였는데, 한계소비성향이 0.704~0.836가량인 것으로 추정하였으며 소득 분위

가 높아질수록 커지는 것을 확인하였다. 

남재현(2022)의 연구에서는 기존의 연구를 보다 확장하여 제1차 긴급재난지원금뿐만 아리나 선별적으로 

지급된 제5차 긴급재난지원금의 소비진작효과도 추정하였다. 가구 소비에 대한 측정과 이전소득의 종류에 

따라 차이를 보였지만, 제1차 긴급재난지원금의 한계소비성향 추정치는 0.817~0.970가량이었으며, 제5차 

긴급재난지원금은 0.208~0.260가량인 것으로 나타났다. 이를 통하여 보편적으로 지급된 제1차 긴급재난지

원금의 한계소비성향이 선별적으로 지급된 제5차 긴급재난지원금보다 상당히 더 컸다는 것을 확인하였다. 

다만, 두 분석 기간 동안 사회적 거리두기 및 정부의 방역 조치와 같이 가구 소비에 직접적으로 영향을 

줄 수 있는 요인들을 완전히 통제하지 못한 한계가 있다. 한편, 긴급재난지원금의 소비진작효과가 미미하

다는 연구들도 있다. 김미루와 오윤해(2020)는 신용카드 매출 정보를 사용하여 제1차 긴급재난지원금의 소

비진작효과를 분석하였는데, 한계소비성향 추정치가 0.262~0.361가량인 것으로 나타났다. Kim 외(2021)의 

연구에서도 신용카드 매출 정보(신한카드)를 사용하였으나 서울시에 한정된 매출 정보를 사용하였다. 이중

차이분석을 적용하여 제1차 긴급재난지원금의 소비진작효과를 분석한 결과, 긴급재난지원금이 가구 소비

를 24%가량만 늘리는 것을 확인하였다. 

소득과 소비와 같은 정량적 지표를 넘어 물질적 어려움과 같은 가구 경제의 질적인 부분에 주목한 연

구도 최근에 발표되었다. 남재현과 이래혁(2023)은 한국복지패널조사를 사용하여 코로나로 인한 경제적 어

려움이 더욱 가중되었는지, 누구에게 집중되었는지에 대한 탐색을 하였다. 흥미롭게도 코로나 이후 물질적 

어려움이 오히려 줄었으며, 팬데믹 상황에서는 전통적인 취약계층으로 여겨지는 노인들의 경제적 궁핍이 

감소하기도 했다. 아울러, 기존과 유사한 결과도 도출되었는데, 임시일용직 근로자와 실업 및 비경제활동 

가구의 경우 상용직 종사자에 비하여 물질적 어려움에 더 많이 노출되어 있는 것으로 나타났다. 또한, 손

병돈과 문혜진(2021)도 월세와 공과금 연체 등과 같은 경제적 어려움에 주목하였는데, 특수형태근로자, 1

인 가구, 한부모 가구, 저소득 가구와 같은 취약집단에게 코로나로 인한 생활고가 집중되는 것을 발견하였

다. 아울러, 코로나의 경제적 피해가 통상적인 사회보장제도의 대상이었던 취약계층에게만 한정된 것이 아

니라 그 범위를 넘어 전 계층으로 확대된 것을 확인하였다.

지금까지 코로나가 가구 경제에 어떤 영향을 주었는지를 파악하려는 많은 시도가 있었다. 앞서 살펴보

았듯이, 소득, 소비, 빈곤 및 물질적 어려움 등 다양한 가구 경제 지표를 사용했고, 코로나로 인한 충격이 

누구에게 집중되고, 정부의 대응책이 효과적이었는지에 대한 여러 결과들이 축적되었다. 그러나, 이러한 

결과들은 대부분 코로나의 초기 충격에만 집중하였고, 코로나의 장기화된 영향을 반영하지 못하였다. 또한 

코로나로 인한 충격이 집단 간의 격차와 불평등을 심화시킨 요인들을 분석하지 못하였다. 따라서, 본 연구

에서는 코로나의 초기 영향을 넘어서 보다 장기화된 영향을 파악하고, 코로나로 인해 심화된 가구 경제 

격차와 불평등의 원인을 찾고자 한다. 
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제3  연구 방법

1. 분석자료  연구 상

분석을 위해 한국복지패널 조사를 사용하였다. 한국복지패널 조사는 2006년부터 조사를 시작하여 매년 

가구주와 가구원에 대한 인구학적 특성을 포함하여 노동, 경제, 복지 등에 대한 광범위한 정보를 조사하고 

있다. 한국복지패널 조사는 국내 가구를 대표하는 5000세대 가량의 표본을 매년 수집하고 있다. 다른 사회

경제조사와 달리, 한국복지패널 조사는 저소득층을 과대표집하여 사회정책과 빈곤 관련 연구에 유용하게 

활용되고 있다. 지난 10여년 간 소득을 비롯한 가구 경제 지표들의 분포가 어떻게 변화되었는지 살펴보기 

위해 8차-17차년도 자료를 추출하였다. 한국복지패널 조사의 8차, 9차, ..., 17차자료는 2013년, 2014년, ..., 

2022년에 각각 조사되었지만, 본 연구의 관심 변수인 가구 경제(소득, 소비, 자산, 빈곤, 물질적 어려움 등)

는 각 차수의 조사 시점으로부터 1년 전의 정보를 수집한다. 즉, 조사 이전 해의 12월 31일을 기준으로 1

년 동안의 소득과 소비와 같은 가구 경제를 조사하기 때문에 2012년, 2013년, ..., 2021년의 정보로 여기는 

것이 적절하다. 

아울러, 코로나의 영향을 측정하기 위하여 코로나가 국내에 창궐하기 이전과 이후의 정보를 담고 있는 

연도로 제한하여 15차-17차년도 자료를 사용하였다. 실제, 코로나 이전의 기준 시점을 언제로 정하는가에 

따라 결과가 달라질 수도 있다. 한국복지패널 조사는 코로나 발생 직전인 15차부터 그 이전 시점까지 모

두 가능하기 때문에 선택의 폭이 넓고, 더 많은 시점들을 분석에 포함할 경우 통계적 효율성을 높일 수 

있다는 장점이 있다. 하지만, 코로나 발생 시점으로부터 더 멀리 떨어진 시점들을 분석에 더 많이 포함할

수록 결과 변수의 평균이 코로나의 발생 시점으로부터 더 멀어지기 때문에 코로나의 충격을 보다 민감하

게 측정하지 못할 수도 있다. 따라서, 이러한 점을 고려하여 코로나 발생 이전의 기준 시점을 2019년으로 

설정하여 2020년과 2021년의 결과 변수와 비교하는 방식으로 코로나의 초기 충격과 장기화된 영향을 분석

한다. 

한편, 분석 단위는 가구이며 모든 분석 결과는 표본 가중치를 적용하여 산출하였다. 가구 경제 분포 추

이를 분석할 때에는 각연도별 대표성을 최대한 담보하기 위하여 7-17차 표준 가중치(h_ws_all)와 17차에 

추가된 표준 가중치(h_sw_n_all)를 결합하여 사용하였다. 그리고, 일차차분과 Oaxaca 분해에서는 17차 표

준 가중치를 15차와 16차년도에 할당(assign)하여 분석에 사용했다. 

2. 분석변수의 정의  측정

소득, 소비, 자산, 빈곤율, 물질적 어려움을 가구 경제를 대리하는 지표로 사용하였다. 먼저, 소득은 시

장소득과 가처분소득으로 측정하였다. 통상적으로 소득재분배 효과를 파악할 때 이 두 지표를 비교하여 

시장에서 발생한 불평등이 공적이전소득과 세금 등을 통해 얼마나 감소하였는지를 파악하기 때문이다. 시

장소득은 근로소득, 사업소득, 재산소득, 사적이전소득을 포함한다. 가처분소득은 시장소득에 공적연금, 기

초연금, 공공부조 등과 같은 공적이전소득이 포함하고, 사회보장세 및 세금과 같은 공적비소비지출은 제외

된다. 모든 소득은 물가 변동에 따른 화폐 가치를 반영하여 실질 소득을 환산하였다. 측정단위는 연간

(annual)이다

다음으로 소비는 소비지출과 비소비지출로 측정하였다. 소비지출은 경기 변동에 보다 민감하게 반응하
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고 비소비지출은 사회보장세 및 세금과 같이 정기적으로 지출해야 하기 때문에 일시적인 경기 변동에 상

대적으로 덜 민감하게 반응할 수 있다는 점을 고려하여 두 지표를 사용했다. 소비지출은 식료품비, 주거

비, 광열수도비, 가구/가사용품비, 의류/신발비, 보건/의료비, 교육비, 교양/오락비, 교통/통신비, 기타 소

비지출 등으로 구성된다. 비소비지출은 송금 보조(사적 이전), 세금, 사회보장부담금, 자가소비액(농축산, 

어업), 이자지출 등을 포함한다. 측정단위는 월간(monthly)이다.  

자산은 순자산과 부채로 측정하였다. 한국복지패널의 조사방식에 따라 가구원 모두의 재산을 포함하여, 

주택(집 가격), 소유 부동산, 점유 부동산, 금융재산, 농기계 및 농축산물, 자동차 가격, 기타 재산 등의 모

든 재산을 합산하여 총재산을 구성하였고, 총재산에서 부채를 제외하여 순자산 변수를 생성하였다. 부채는 

금융기관과 비금융기관의 대출을 포함하며, 전세보증금, 카드빛, 기타부채를 포함한다. 자산의 조사 기준 

시점은 각 연도 12월 31일 기준이며, 측정 단위는 연간(annual)이다.

빈곤율은 소득 측정과 마찬가지로 시장소득과 가처분소득을 바탕으로 빈곤율 측정하였다. 가처분소득의 

중위소득 50%이하인 경우 빈곤 가구로 분류하였다. 다음으로 물질적 어려움은 종합 물질적 어려움(이하, 

종합 어려움)과 중복 물질적 어려움(이하, 중복 어려움)으로 측정하였다. 한국복지패널 조사에서 제공하는 

생활 여건과 관련된 15개의 문항 중 유효한 사례가 없는 문항인 ‘자녀의 공교육비’를 제외하고 나머지 문

항을 사용하였다.2) 이 중 한 종류의 물질적 어려움이라도 경험한 경우는 ‘종합 어려움’을 경험한 가구로 

구분했고, 보다 심각하고 복합적인 어려움에 처한 가구를 식별하기 위하여 두 종류 이상의 물질적 어려움

을 경험한 경우는 ‘중복 어려움’으로 분류하였다. 본 연구에서 사용한 종속변수에 대한 설명과 조작적 정

의는 아래 <표 1>에 제시되어 있다. 

<표� 1>�주요�변수의�정의�및�측정

구분 변수명 조작적 정의 및 측정

소득

시장소득 근로소득, 사업소득, 재산소득, 사적이전소득

가처분소득 시장소득+공적이전소득-공적비소비지출

소비

소비지출
식료품비, 주거비, 광열수도비, 가구/가사용품비, 의류/신발비, 

보건/의료비, 교육비, 교양/오락비, 교통/통신비, 기타 소비지출

비소비지출
송금 보조(사적 이전), 세금, 사회보장부담금, 자가소비액(농

축산, 어업), 이자지출

자산

순자산
총재산(주택(집 가격), 소유 부동산, 점유 부동산, 금융재산, 

농기계 및 농축산물, 자동차 가격, 기타 재산 등)-부채

부채
금융기관대출, 일반사채, 카드빛, 전세보증금, 외상 및 미리탄

곗돈, 기타부채

빈곤율

시장소득빈곤율 가구균등화 시장소득 < 가구균등화 가처분소득 중위소득 50%

가처분소득빈곤율 가구균등화 가처분소득 < 가구균등화 가처분소득 중위소득 50%

물질적

어려움

종합 어려움
1: 한 종류의 물질적 어려움이라도 경험한 적이 있는 가구

0: 한 종류의 물질적 어려움도 경험한 적이 없는 가구

중복 어려움
1: 두 종류 이상의 물질적 어려움을 경험한 적이 있는 가구

0: 두 종류 이상의 물질적 어려움을 경험한 적이 없는 가구

2) 15차년도(2020년 조사)에는 일시적으로 식생활관 관련된 어려움에 대한 문항을 조사하지 않았다. 따라서 15차

년도에 식생활 관련 문항을 제외한 문항으로만 물질적 어려움을 측정하였다.
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3. 분석  추정방법

분석을 위해 기술통계, 일차차분 모형, Oaxaca 분해 방법을 사용하였다. 먼저, 기술통계를 사용하여 지

난 10년 간 가구 경제의 분포가 어떻게 변화였는지 관찰하였다. 그런 다음, 일차차분 모형(first difference 

model)을 적용하여 코로나 전후의 차이를 살펴보았다. 일차차분 모형은 시불변(time-invariant)의 비관찰된 

이질성(unobservable heterogeneity)을 제거하는 데에 유용한 방법으로 알려져 있다. 코로나로 인한 가구 

경제 변화를 보다 엄격하게 측정하기 위하여, 패널조사의 장점을 최대한 활용하여 일차차분 모형을 적용

하였다. 일차차분의 추정량은 다음과 같이 표현 될 수 있다.

   β       …  식 1.

       β         …  식 2.

식(1)과 식(2)를 차분을 하면 다음과 같이 표현할 수 있다. 

∆        ∆  ∆ ∆    ⋯  식 3.

i는 관찰치(개인 또는 가구)를 의미하며, t는 시점(월, 분기, 또는 연도)을 뜻한다. ∆는 과  간의 

결과 변수의 차이며, ∆ 는 과  간의 공변인의 차이를 나타낸다. 는 공변인의 추정치를 의미하며, 

는 관심 변수의 인과적 추정치이다. 식(1)과 식(2)를 차분함으로써 개인 고유 특성, 가 제거되어 시불변

의 비관찰된 요인들이 통제되는 것을 알 수 있다. 본 연구에서는 가 코로나의 영향을 나타내며, 시변인

인 결혼 상태, 가구원 수, 종사상 지위, 거주지역 등을 일차차분 분석 모형에 포함하였으며, 시불변 변인인 

성별, 교육수준 등과 같은 인구학적 변수들은 모형에서 제외하였다. 연령의 경우 시변인이지만, 매년 모두 

동일하게(1년씩) 증가하는 특성때문에 변량에 차이를 보이지 않으므로 분석모형에 포함하지 않았다. 통상

적으로 2개년도의 데이터가 있는 경우 일차차분과 고정효과모형의 결과가 동일하며, 3개년도 이상의 시점

이 있는 경우 고정효과 모형을 적용하게 된다. 본 연구에서는 충분한 분석 시점이 가능하지만, 코로나의 

초기 영향과 장기화된 영향을 파악하려는 목적에 맞추어 고정효과 모형을 사용하는 대신, 2019년을 기준 

시점으로 설정하고 (1) 2019년 vs 2020년 간의 차이, (2) 2019년 vs 2021년의 차이를 일차차분을 적용하여 

살펴보았다. 아울러, 코로나 상황에서 가구 경제가 어떻게 변화하였는지를 살펴보기 하여 (3) 2020년 vs 

2021년의 차이도 함께 분석하였다. 

아울러, 보다 엄격한 측면에서 코로나의 영향을 파악하기 위하여 처치집단과 비교집단을 설정하여 고정

효과 이중차이 분석(difference-in-differences with individual fixed effects)을 적용하였다. 이중차이 분석은 

처치집단과 비교집단으로 구분한 다음 각 집단 간 코로나 전과 후의 가구 경제의 차이를 산출한 다음 두 

집단의 차이를 통해 코로나의 충격을 인과적으로 추정하게 된다.  이중차이 분석은 집단 간의 고유한 비

관찰된 이질성(unobservable heterogeneity)을 통제하고 정책의 영향만을 추정하는 데에 유용하기 때문에 정

책분석과 평가에 널리 활용되어 왔다. 이중차이 분석 추정량은 다음과 같이 표현될 수 있다. 
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 αβ γ δ αβ α γ α

      식 4.

식(4)는 아래의 회귀분석모형으로 추정할 수 있다.

 ×
  



 식 5.

는 개인 고정효과이며, 는 연도 고정효과를 의미한다. 즉, 개인별 더미변수와 연도별 도미변수를 

생성하여 모형에 모두 포함하여 회귀모형을 추정하면, 이 이중차이분석의 추정치가 된다. 

마지막으로 코로나 전후 가구 경제 변화에 주요한 영향을 준 가구 특성을 살펴보기 위하여 Oaxaca 분

해 방법(Blinder-Oaxaca decomposition)을 활용하였다. Oaxaca 분해 방법은 남녀 간의 임금 격차나 인종

에 따른 노동시장 차별을 파악할 때 유용하게 쓰이는 방법으로 다음과 같이 표현될 수 있다. 
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식 6.




와 



는 각각 남성과 여성의 임금이라고 가정하면, 둘 간의 임금 격차는 특성효과(endowments 

effect)와 계수효과(coefficients effect)로 분해할 수 있다. 



 는 특성효과를 나타내며, 

 


는 계수효과를 나타낸다. 일차차분 분석(분석 결과 4.2 참고)을 통하여, 저소득 가구(소득 

하위 60%)가 일반가구(소득 상위 40%)에 비하여 코로나로 인한 충격에 더 노출된 것을 확인하였다. 이런 

점을 고려하여 여기서는 코로나 전과 후의 가구 경제 변화가 가구의 특성에서 얼마나 기인한 것인지를 분

석하였다. 이를 위해 앞서 설명한 Oaxaca 분해 방법을 활용하였다. 이중차이분석(Difference-in-differences 

model) 방법 대신 이와 같은 분석전략은 선택한 것은 팬데믹의 영향을 받지 않은 집단이 거의 없기 때문

이다. 코로나 초기 그 충격이 상용직과 같이 직장이 안정적이고 소득의 변화가 크지 않는 직종에 종사하

는 집단이나 고소득층 같은 경우 코로나의 영향이 바로 전달되지 않는다는 가정 하에 이중차이분석을 적

용할 수 있지만(남재현, 이래혁, 2020; 남재현, 이래혁, 2021), 코로나가 장기화되면서 팬데믹의 영향을 받

지 않은 집단은 사실상 거의 없다고 볼 수 있다. 따라서, 이중차이분석 대신 Oaxaca 분해 방법을 통하여 

코로나 전과 후의 집단 차이(저소득층과 일반가구)를 분석하고, 가구 내의 어떤 특성들이 가구 경제 변화

에 영향 주었는지를 확인하였다. 특히, 특성 효과에 주목하여, 코로나 전과 후의 저소득 가구와 일반가구

의 가구 경제 격차가 가구 특성에 의해 얼마나 비롯되었는지를 살펴보았다. 따라서, 특성 효과인 

 에 주목하여 분석을 진행하였다. 한편, 모든 분석은 STATA 통계패키지를 사용하였으며, 

이분산성 문제 등을 고려하여 강건표준오차(robust standard error)를 적용했다.
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제4  분석 결과

1. 기술통계

먼저, 기술통계를 통하여 최근 10년 동안 가구 경제의 변화를 살펴본다. 시간의 흐름에 따라 가구 경제

가 어떻게 변화하였는지에 대한 전반적인 추이를 살펴본 후, 코로나 전과 후의 변화에 주목한다. 구체적으

로 소득, 소비, 자산, 빈곤, 물질적 어려움의 변화를 차례대로 살펴본다. 

1) 소득 변화

통상적으로 소득 분배 지표를 구할 때 시장소득과 가처분소득을 사용한다. 시장소득과 가처분소득 간의 

차이를 비교함으로써 각종 이전소득과 세금을 통한 소득재분배 효과를 파악하는 데에 용이하기 때문이다. 

본 연구에서도 기존의 관행을 따라 두 소득지표를 비교하는 방식으로 지난 10년 간 가구 소득 변화를 살

펴보았다. 일정 기간 동안 소득 변화로 인해 가구 경제가 개선되었는지 판단하기 위해서는 물가 변동에 

따른 화폐 가치를 반영하여, 실질 소득으로 환산하여 분석하였다. 

최근 10년 동안 가구 소득의 변화 추이를 보면, 아래 [그림 1]에 제시되어 있다. 전반적으로 시장소득과 

가처분소득 모두 증가하는 추세를 보였다. 다만, 시장소득의 증가세는 2020년에 한풀 꺽인 반면 가처분소

득은 코로나가 발생한 2020년에도 증가한 것으로 나타났다. 이러한 차이는 코로나의 충격으로 인한 것으

로 판단된다. 특히, 코로나 발생 초기 고용시장이 얼어붙고, 실업률이 높아지고, 여러 경제 주체들이 타격

을 입은 것에 비추어 볼 때 시장 소득의 감소는 충분히 예상되었다. 반면, 가처분소득이 증가한 것은 코로

나 대응 정책의 효과 때문인 것으로 보인다. 2020년 5월 제1차 긴급재난지원금을 시작으로 추가 지원금이 

제공되었고, 중앙정부 이외의 지방자치단체에서도 크고 작은 지원금을 제공하였다.  

소득 수준에 따라 저소득 가구와 일반가구로 계층을 구분하여 소득변화를 분석하였다. 전체 가구와 달

리 소득 계층에 따른 차이가 두드러졌다. 저소득 가구의 시장소득은 지난 10년 간 감소 추세를 보였지만, 

가처분소득은 증가 추세를 보였다. 이와 달리, 일반가구는 소득 유형에 관계 없이 모두 증가 추세를 보였

다. 흥미롭게도 코로나의 영향이 소득 계층에 따른 차이를 더욱 뚜렷하게 드러냈다. 예를 들면, 코로나로 

인한 충격이 저소득 가구에 바로 전달되어, 2020년에 시장 소득이 상당히 감소했는 반면 일반 가구에서는 

그 충격이 비교적 적은 것으로 나타났다. 2021년에 이르러서도 저소득 가구는 그 충격에서 벗어나지 못한 

것으로 파악이 되나, 일반가구의 소득은 다시 반등세로 돌아섰다. 가처분소득에서도 두 집단 간의 차이가 

두드러지는데, 코로나가 장기화 된 2021년에 저소득 가구는 그 증가 추세가 한풀 꺽이지만, 일반가구는 지

속적으로 증가추세를 보였다. 
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〔그림 1〕 소득 분포 추이   

1) 표본 가중치를 적용하여 산출했음. 2) 저소득 가구는 중위소득 기준 하위 60%이며, 그 나머지는 일반가구로 분류하였음.자료. 한국복지패널

조사 8-17차 년도 자료.

2) 소비 변화

다음으로 가구 소비의 변화를 살펴보았다. 구체적으로 가구 소비의 변화를 확인하기 위하여, 소비지출

과 비소비지출을 활용하였다. 소비지출의 경우 경기 변동에 보다 민감하게 반응할 수 있다는 점과 비소비

지출은 사회보장세 및 세금과 같이 정기적으로 지출해야 하기 때문에 일시적인 경기 변동에 상대적으로 

덜 민감하게 반응할 수 있다는 점을 고려하여 두 지표를 사용하였다. 한국복지패널의 조사방식에 따라 총

가구 지출(식료품비, 주거비, 광열수도비, 가구/가사용품비, 의류/신발비, 보건의료비, 교육비, 교양오락비, 

교통/통신비, 기타 소비지출, 송금 보조(사적 이전), 세금, 사회보장부담금, 자가소비액(농축산) 자가소비액

(어업) 이자지출 등을 포함)을 구성하였고, 총지출에서 세금 및 사회보장부담금과 같은 비소비지출을 제외

하여 소비지출 변수를 생성하였다. 한 가지 언급할 점은 소득과 달리 지출은 월(monthly) 단위이다.

최근 10년 동안 가구 소비의 변화 추이를 보면, 아래 [그림 2]에 제시되어 있다. 전반적으로 소비지출과 

비소비지출 모두 증가 추세를 보였다. 다만, 소비지출의 증가세는 2020년에 주춤하였다가 2021년에는 다시 

반등했다. 단기적으로 보면, 코로나 발생 직후 소비 지출의 증가세가 일시적으로 멈추는 듯하였으나, 좀 

더 긴 관점으로 보면, 소비 지출은 지속적으로 증가 추세를 보였다. 

소득 기준으로 저소득 가구와 일반가구로 소득 계층을 구분한 소비 변화가 오른쪽 패널에 제시되어 있

다. 공통적으로 두 집단 모두 지난 10년 간 소비 지출이 꾸준히 증가한 것으로 나타났났다. 하지만, 코로
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나 시기 동안 상반된 결과를 보였는데, 저소득 가구의 경우 코로나 발생 초기인 2020년에는 소비지출이 

증가하고 코로나가 장기화된 2021년에는 감소했다. 이와 달리 일반 가구는 2020년에 감소했다가, 2021년에 

이르러 다시 반등세를 보였다. 한편 비소비지출은 전 기간 모두 증가 추세를 보였다.

〔그림 2〕 소비 분포 추이   

1) 표본 가중치를 적용하여 산출했음. 2) 저소득 가구는 중위소득 기준 하위 60%이며, 그 나머지는 일반가구로 분류하였음.자료. 한국복지패널

조사 8-17차 년도 자료.

3) 자산 변화

자산의 변화를 분석하기 위하여 순자산과 부채 변수를 생성하였다. 한국복지패널의 조사방식에 따라 가

구원 모두의 재산을 포함하여, 주택(집 가격), 소유 부동산, 점유 부동산, 금융재산, 농기계 및 농축산물, 

자동차 가격, 기타 재산 등의 모든 재산을 합산하여 총자산 변수를 구성한 후 총자산에서 총부채를 제외

하여 순자산 변수를 생성하였다. 자산의 조사 기준 시점은 각 연도 12월 31일 기준이며, 측정 단위는 연간

(annual)이다.

자산의 변화 추이를 보면, 아래 [그림 3]에 제시되어 있다. 지난 10년간 전반적으로 순자산과 부채 모두 

증가 추세를 보였으며, 코로나 시기에도 순자산과 부채 모두 증가한 것으로 나타났다. 전체 가구와 달리 

소득 계층 구분에 따른 차이를 보였다. 저소득 가구와 일반가구 모두 지난 10년 간 꾸준히 자산 증가를 

경험했으나, 코로나 이후 두 집단의 차이가 분명히 드러났다. 2021년에 이르러 저소득 가구의 순자산과 부

채 모두 감소했지만, 일반가구는 오히려 증가한 것으로 나타났다.  



216 2023년 한국복지패널 학술대회

〔그림 3〕 자산 분포 추이   

1) 표본 가중치를 적용하여 산출했음. 2) 저소득 가구는 중위소득 기준 하위 60%이며, 그 나머지는 일반가구로 분류하였음.자료. 

한국복지패널조사 8-17차 년도 자료.

4) 빈곤율 변화

소득 분배 지표를 구할 때와 마찬가지로 시장소득과 가처분소득을 기준으로 빈곤율 변화를 파악하였다. 

먼저, 최근 10년 동안 가구 빈곤율의 추이를 보면, 아래 [그림 4]에 제시되어 있다. 전반적으로 시장소득 

빈곤율과 가처분소득 빈곤율 간의 상반된 추세를 보였다. 시장소득 빈곤율은 증가 추세를 보인 반면 가처

분소득 빈곤율은 감소 추세를 보였다. 다만, 코로나가 발생한 2020년에는 두 지표 모두 증가했으며, 코로

나가 지속된 2021년에는 다시 감소한 것으로 나타났다.

소득, 소비, 자산 분석에서 사용한 소득 계층에 따른 집단구분과는 달리 여기서는 가구주의 연령을 기

준으로 집단을 구분하였다. 근로가능 가구주 가구(18-65세)와 노인 가구주 가구(66세+)로 구분하였는데, 우

리나라의 대부분 노인이 빈곤 가구이기 때문에 이들이 저소득 가구에 속할 가능성이 높고, 근로가능 가구

의 빈곤율이 가장 낮다는 점에 비추어 볼 때 이들이 일반가구에 속할 가능성이 높기 때문이다. 분석결과

를 보면, 가구주의 연령에 따른 빈곤율에 확연한 차이가 나타났다. 특히 노인 가구주 가구의 시장소득 빈

곤율이 두드러지게 높은데, 지난 10여 년간 70%에 육박하는 것으로 나타났다. 반면 근로 가능 가구주 가

구는 빈곤율이 채 15%도 되지 않았으며, 코로나 직전까지 감소 추세를 보였다. 흥미로운 점은 노인 가구

주 가구의 시장소득 빈곤율은 코로나 때에도 두드러진 증가를 보이지 않았고, 가처분소득 빈곤율을 오히

려 떨어졌다. 이와 달리, 근로 가능 가구주 가구에서는 빈곤율이 눈에 띄게 증가했다. 
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〔그림 4〕 빈곤 변화 추이   

1) 표본 가중치를 적용하여 산출했음. 2) 저소득 가구는 중위소득 기준 하위 60%이며, 그 나머지는 일반가구로 분류하였음.자료. 한국복지패널

조사 8-17차 년도 자료.

5) 물질  어려움 변화

많은 연구들이 실업률, 소득, 소비 및 빈곤 등과 같은 정량적 지표에 주목하여 가구 경제를 평가해 왔

기 때문에 가구 경제의 질적인 부분이 상대적으로 간과되어 온 경향이 있다. 따라서 여기에서는 물질적 

어려움이라는 개념을 사용하여 소득 수준과 경제 여건이 개선되는 가운데, 가구의 경제적 어려움이 실제

로 어떻게 변화하였는지 분석한다. 물질적 어려움의 변화를 확인하기 위하여 종합 물질적 어려움(이하, 종

합 어려움)과 중복 물질적 어려움(이하, 중복 어려움)의 두 변수를 생성하였다. 한국복지패널에서 제공하는 

생활 여건과 관련된 15개의 문항 중 유효한 사례가 없는 문항인 ‘자녀의 공교육비’를 제외하고 나머지 문

항을 사용하여3), 이 중 한 종류의 물질적 어려움이라도 경험한 경우는 ‘종합적 어려움’을 경험한 가구로 

구분했다. 또한, 보다 심각하고 복합적인 어려움에 처한 가구를 식별하기 위하여 두 종류 이상의 물질적 

어려움을 경험한 경우는 ‘중복 어려움’으로 구분하였다. 

먼저, 최근 10년 동안 물질적 어려움의 추이를 보면, 아래 [그림 5]에 제시되어 있다. 전반적으로 측정 

지표(종합 어려움, 중복 어려움)에 관계 없이 물질적 어려움은 감소 추세를 보였다. 특히 코로나가 발생한 

2020년에도 두 지표 모두 감소세를 이어 갔다. 다만, 코로나가 지속된 2021년에는 상반된 결과를 보였는

3) 15차년도(2020년 조사)에는 일시적으로 식생활관 관련된 어려움에 대한 문항을 조사하지 않았다. 따라서 15차

년도에 식생활 관련 문항을 제외한 문항으로만 물질적 어려움을 측정하였다.
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데, 종합 어려움은 다시 증가했지만, 종합 어려움은 미미하게나마 감소세를 이어갔다. 저소득 가구와 일반

가구로 구분한 결과를 보면, 지난 10년간 전반적인 추이에는 두드러진 차이를 보이지 않았지만, 코로나 이

후 차이를 보였다. 2021년에 이르러 저소득 가구의 종합 어려은 증가한 것으로 나타났으나, 일반가구는 여

전히 감소세를 보였다.

〔그림 5〕 물질  어려움 변화 추이   

1) 표본 가중치를 적용하여 산출했음. 2) 저소득 가구는 중위소득 기준 하위 60%이며, 그 나머지는 일반가구로 분류하였음.자료. 한국복지패널

조사 8-17차 년도 자료.

2. 코로나 후 가구 경제 변화

1) 일차차분 분석

다음으로 코로나 이후의 가구 경제의 변화를 측정하기 위하여 일차차분 모형(first difference model)을 

사용하였다. 일차차분 모형은 시불변(time-invariant variables) 변인들을 제거하는 데에 유용하기 때문에 

비관찰된 이질성을 통제할 수 있으며, 추정치가 보다 일관될 가능성이 높다. 코로나의 초기 영향을 분석하

기 위해, 코로나 발생 이전인 2019년과 2020년을 비교하며, 코로나의 장기화된 영향을 파악하기 위해 2019

년과 2021년을 비교한다. 아울러, 코로나가 장기화 되면서 초기 영향과 어떤 차이가 있는지 파악하기 위하

여 2020년과 2021년의 가구 경제 변화를 비교한다. 그렇지만, 이 분석에서는 코로나 이전의 기준 시점을 

언제로 삼는냐에 따라 결과가 상당히 달라질 수 있다. 한국복지패널은 코로나 발생 직전인 15차부터 그 
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이전 시점까지 모두 가능하여 선택의 폭이 넓고, 더 많은 시점을 분석에 포함할 경우 통계적 효율성을 높

일 수 있다. 하지만, 코로나 발생 시점으로부터 더 멀리 떨어진 시점들을 분석에 포함할수록 결과 변수의 

평균이 코로나의 발생 시점으로부터 멀어지기 코로나의 충격을 보다 민감하게 측정하지 못하는 문제가 발

생한다. 따라서, 이러한 점을 고려하여 여기서는 코로나 발생 직전이 2019년을 비교의 기준 시점으로 설정

하여 분석에 활용한다.  

먼저, 코로나로 인한 소득의 변화를 보면, 아래 [그림 6]에 제시되어 있다. 그림에 제시된 모든 수치는 

일차차분 회귀분석을 통해 도출된 회귀계수이며, 시변인(time-variant) 변수인 가구원 수, 결혼 상태, 종사

상 지위 등의 변수들이 모형에 포함되었다. 첫 번째 패널(2019 vs 2020)에서는 코로나의 초기 영향을 보여

준다. 시장소득과 가처분소득 간에 다른 양상을 보였는데, 시장소득은 코로나로 인해 감소했으나, 가처분

소득은 증가했다. 다만, 이러한 증가는 통계적으로 유의미하지 않았다. 저소득 가구와 일반 가구로 구분하

여 코로나의 초기 영향이 분석해 보면, 저소득층의 시장소득은 코로나로 인해 감소했으나 일반가구는 특

별한 감소를 보이지 않았다. 한편, 가처분소득은 두 집단 모두 증가하였다. 

코로나의 장기화된 영향을 분석한 결과가 두 번째 패널(2019 vs 2021)에 제시되어 있다. 시장소득이 감

소하였으나 그 감소가 2020년보다는 완화되었으며, 가처분소득은 유의하게 증가했다. 저소득 가구와 일반

가구로 구분한 분석결과 코로나의 초기 영향(2019 vs 2020)과 유사하게 나타났다. 다만, 일반 가구는 시장

소득과 가처분소득 모두 유의미하게 증가했다. 마지막으로 코로나 상황(2020 vs 2021)에서 소득의 변화를 

살펴보면, 2020년에 비하여 2021년에 가구 소득이 증가한 것으로 나타났는데, 특히 시장소득이 유의하게 

증가했다. 저소득 가구와 일반가구로 구분한 결과를 보면, 2020년보다 2021년에 두 집단 모두 소득이 증가

한 것으로 나타났다. 그러나, 저소득 가구의 소득 증가는 통계적으로 유의하지 않았으며, 일반 가구의 시

장소득 증가는 통계적으로 유의한 수준이었다. 

간략히 결과를 종합해 보면, 코로나가 장기화되면서 초기 영향과는 구별되는 양상을 보였는데, 특히 시

장소득의 변화가 두드러졌다. 코로나로 인해 시장소득이 감소했으나 코로나 상황이 장기화되면서 발생 초

기 때보다는 회복되는 양상을 보였다. 또한, 소득 계층 구분에 따른 차이가 명확히 드러났다. 저소득 가구

는 코로나 초기부터 시장소득이 감소하여 장기화된 2021년에도 여전히 회복하지 못한 것으로 나타났다. 

반면, 일반가구는 코로나 초기에도 시장소득이 감소하지 않았으며, 코로나가 장기화된 2021년에는 오히려 

증가한 것으로 나타났다. 
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〔그림 6〕 일차 차분 모형에 의한 코로나 후 가구 소득 변화 비교  

주. 1) 모든 수치는 각각의 일차 차분 회귀분석(FD Regression)으로부터 도출된 회귀계수임. 결혼 상태, 가구원 수, 종사상 지위, 거주지역 

등의 시변인은 모형에 포함되었으며, 시불변 변인인 성별 및 교육수준과 같은 인구사회학적인 변수들을 모형에 포함하지 않았음. 2) 표본 

가중치를 적용하여 산출하였으며, 군집표준오차와 신뢰 수준은 95%를 적용하였음. 3) 저소득 가구는 중위소득 기준 하위 60%이며, 그 

나머지는 일반가구로 분류하였음.

자료. 한국복지패널조사 15-17차 년도 자료.

다음으로 가구 소비에 대한 일차차분 회귀분석 결과를 보면, 아래 [그림 7]에 제시되어 있다. 먼저 첫 

번째 패널(2019 vs 2020)을 보면, 코로나의 초기 영향을 추정한 회귀계수들이 제시되어 있다. 코로나 발생 

초기에도 가구 소비가 증가한 것으로 나타났다. 다만, 측정 방식에 따라 유의도에 차이를 보였는데, 소비

지출은 통계적으로 유의한 수준은 아니었고, 비소비지출은 통계적으로 유의한 수준이었다. 저소득 가구와 

일반가구로 구분한 분석에서도 비소비지출이 두드러진 차이를 보였다. 저소득 가구는 특별한 변화를 보이

지 않았으나, 일반가구는 상당히 증가했다. 코로나의 보다 장기적인 충격을 분석한 결과(두 번째 패널의 

2019 vs 2021)를 보면, 코로나 이전보다 소비가 확연하게 증가했으며, 특히 비소비지출의 증가가 두드러졌

다. 아울러, 저소득 가구와 일반 가구 모두 지출이 늘었으며, 비소비지출이 눈에 띄게 증가했다. 마지막으

로 코로나 상황(2020 vs 2021)에서 소비의 변화를 살펴보면, 2020년에 비하여 2021년에 가구 소비가 증가

한 것으로 나타났는데, 특히 비소비지출이 유의하게 증가했다. 저소득 가구와 일반가구로 구분한 결과를 

보면, 저소득 가구는 소비지출과 비소비지출에 유의미한 변화를 보이지 않았지만, 일반 가구의 비소비지출

이 유의하게 증가했다. 
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〔그림 7〕 일차 차분 모형에 의한 코로나 전후 가구 소비 변화 비교

  

주. 1) 모든 수치는 각각의 일차 차분 회귀분석(FD Regression)으로부터 도출된 회귀계수임. 결혼 상태, 가구원 수, 종사상 지위, 거주지역 

등의 시변인은 모형에 포함되었으며, 시불변 변인인 성별 및 교육수준과 같은 인구사회학적인 변수들을 모형에 포함하지 않았음. 2) 표본 

가중치를 적용하여 산출하였으며, 군집표준오차와 신뢰 수준은 95%를 적용하였음. 3) 저소득 가구는 중위소득 기준 하위 60%이며, 그 

나머지는 일반가구로 분류하였음.

자료. 한국복지패널조사 15-17차 년도 자료.

다음으로 가구 자산에 대한 일차차분 회귀분석 결과를 보면, 아래 [그림 8]에 제시되어 있다. 먼저 첫 

번째 패널(2019 vs 2020)을 보면, 코로나의 초기 영향을 추정한 회귀계수들이 제시되어 있다. 코로나 발생 

초기 가구 자산이 증가한 것으로 나타났다. 다만, 순자산과 부채 모두 증가 했으며, 통계적으로 유의한 수

준이었다. 소득 계층으로 구분한 분석 결과를 보면, 상반된 양상을 보인다. 저소득 가구는 순자산과 부채

가 모두 감소했다. 다만, 통계적으로 유의한 수준은 아니었다.이와 달리 일반가구는 두 측정 모두 유의하

게 증가했다. 코로나의 보다 장기적인 충격을 분석한 결과(두 번째 패널의 2019 vs 2021)를 보면, 코로나

의 초기 영향와 거의 유사한 양상을 보였다. 마지막으로 코로나 상황(2020 vs 2021)에서 자산의 변화를 살

펴보면, 2020년에 비하여 2021년에 순자산은 증가하고 부채에는 변화가 없는 것으로 나타났다. 저소득 가

구와 일반가구로 구분한 결과를 보면, 저소득 가구는 순자산과 부채에 특별한 변화를 보이지 않았으나, 일

반 가구의  순자산은 유의하게 증가했다. 
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〔그림 8〕 일차 차분 모형에 의한 코로나 후 가구 자산 변화 비교

주. 1) 모든 수치는 각각의 일차 차분 회귀분석(FD Regression)으로부터 도출된 회귀계수임. 결혼 상태, 가구원 수, 종사상 지위, 거주지역 

등의 시변인은 모형에 포함되었으며, 시불변 변인인 성별 및 교육수준과 같은 인구사회학적인 변수들을 모형에 포함하지 않았음. 2) 표본 

가중치를 적용하여 산출하였으며, 군집표준오차와 신뢰 수준은 95%를 적용하였음. 3) 저소득 가구는 중위소득 기준 하위 60%이며, 그 

나머지는 일반가구로 분류하였음.  

자료. 한국복지패널조사 15-17차 년도 자료.

빈곤율 변화에 대한 일차차분 회귀분석 결과를 보면, 아래 [그림 9]에 제시되어 있다. 먼저 첫 번째 패

널(2019 vs 2020)을 보면, 코로나의 초기 영향을 추정한 회귀계수들이 제시되어 있다. 코로나 발생 초기 

가구 빈곤이 증가한 것으로 나타났다. 다만, 측정 방식에 따라 유의도에 차이를 보였는데, 시장소득 빈곤

은 통계적으로 유의한 수준이었고, 가처분소득은 통계적으로 유의하지 않았다. 여기에서는 집단 구분을 저

소득 가구와 일반가구로 분류하는 대신 가구주의 연령에 따라 집단 구분(18-65세 가구와 66세 이상 가구)

을 하였다. 앞서 언급하였듯이, 빈곤율 산출은 전체 인구 중 빈곤선 기준 아래에 있는 사람이 몇 명인지를 

세는 방식이기 때문에 소득 수준으로 구분하여 집단을 분류하게 되면 중복 문제가 발생한다. 따라서, 다른 

방식으로 집단을 분류할 필요가 있다. 빈곤 가구의 상당부분을 노인이 차지하는 반면, 근로가능 가구의 빈

곤율이 현저히 낮다는 점을 고려하여 연령에 따라 집단을 구분하였다. 분석 결과를 보면, 코로나 발생 초

기 근로가능 가구와 노인 가구 모두 빈곤율이 증가한 것으로 나타났다. 특히, 시장소득 빈곤율이 유의하게 

증가했으며, 상대적으로 노인 가구 빈곤율 증가가 두드러졌다. 

다음으로 코로나의 보다 장기적인 충격을 분석한 결과(두 번째 패널의 2019 vs 2021)를 보면, 코로나의 

초기 영향과 유사한 양상을 보였다. 마지막으로 코로나 상황(2020 vs 2021)에서 빈곤율의 변화를 보면, 

2020년에 비하여 2021년에 빈곤율에는 두드러진 변화를 보이지 않았다. 근로가능 가구와 노인가구로 구분

한 결과를 보면, 두 집단에서 두드러진 차이를 보이지 않았고, 통계적으로 유의한 수준은 아니었지만 빈곤

율이 감소했다. 
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〔그림 9〕 일차 차분 모형에 의한 코로나 후 빈곤 변화 비교 

주. 1) 모든 수치는 각각의 일차 차분 회귀분석(FD Regression)으로부터 도출된 회귀계수임. 결혼 상태, 가구원 수, 종사상 지위, 거주지역 

등의 시변인은 모형에 포함되었으며, 시불변 변인인 성별 및 교육수준과 같은 인구사회학적인 변수들을 모형에 포함하지 않았음. 2) 표본 

가중치를 적용하여 산출하였으며, 군집표준오차와 신뢰 수준은 95%를 적용하였음. 3) 가구주의 연령을 기준으로 18-65세인 가구는 

근로가능 가구로 분류하였고, 66세 이상인 가구는 노인 가구로 분류하였음.  

자료. 한국복지패널조사 15-17차 년도 자료.

마지막으로 물질적 어려움에 대한 일차차분 회귀분석 결과를 보면, 아래 [그림 10]에 제시되어 있다. 첫 

번째 패널(2019 vs 2020)에 코로나의 초기 영향을 추정한 회귀계수들이 제시되어 있다. 코로나 발생 초기

에도 가구의 물질적 어려움은 감소한 것으로 나타났다. 다만, 측정 방식에 따라 유의도에 차이를 보였는

데, 종합 어려움은 통계적으로 유의한 수준이어으나, 중복 어려움은 통계적으로 유의한 수준이 아니었다. 

저소득 가구와 일반가구로 구분한 분석에서도 두 집단 간 두드러진 차이를 보이지 않았는데, 두 집단 모

두 물질적 어려움이 감소한 것으로 나타났다. 다만, 이러한 감소는 통계적으로 유의하지는 않았다. 코로나

의 보다 장기적인 충격을 분석한 결과(두 번째 패널의 2019 vs 2021)를 보면, 코로나 초기의 영향과 거의 

유사한 양상을 보였다. 마지막으로 코로나 상황(2020 vs 2021)에서 물질적 어려움의 변화를 보면, 2020년

에 비하여 2021년에 물질적 어려움이 가중된 것으로 나타났다. 다만, 통계적으로 유의한 수준은 아니었다. 

저소득 가구와 일반가구로 구분하면 사뭇 다른 양상을 보였는데, 저소득 가구는 물질적 어려움이 가중되

는 것으로 나타난 반면 일반가구는 감소하는 양상을 보인다. 다만, 통계저긍로 유의미한 수준은 아니었다. 
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〔그림 10〕 일차 차분 모형에 의한 코로나 후 물질  어려움 변화 비교  

주. 1) 모든 수치는 각각의 일차 차분 회귀분석(FD Regression)으로부터 도출된 회귀계수임. 결혼 상태, 가구원 수, 종사상 지위, 거주지역 

등의 시변인은 모형에 포함되었으며, 시불변 변인인 성별 및 교육수준과 같은 인구사회학적인 변수들을 모형에 포함하지 않았음. 2) 표본 

가중치를 적용하여 산출하였으며, 군집표준오차와 신뢰 수준은 95%를 적용하였음. 3) 저소득 가구는 중위소득 기준 하위 60%이며, 그 

나머지는 일반가구로 분류하였음.    

자료. 한국복지패널조사 15-17차 년도 자료.

2) 이 차이 분석

앞선 일차차분 분석을 통해 측정 지표에 따른 차이가 있었지만, 대체로 코로나 이후 가구 경제가 악화

된 것으로 나타났다. 특히, 일반가구에 비하여 저소득층이 코로나로 인한 충격에 더 많이 노출된 것을 확

인하였다. 여기서는 일차차분 모형에서 더 나아가 처치집단과 비교집단을 설정하여 코로나의 충격을 보다 

엄격하게 파악하고자 한다. 코로나로 이후 저소득층의 시장소득이 크게 감소했으나, 이와 달리 일반가구의 

시장소득은 기존과 두드러진 변화를 보이지 않았다. 이런 점을 반영하여 코로나의 충격이 컸던 저소득층

을 처치집단으로 설정하고, 상대적으로 소득충격이 미미했던 일반 가구는 비교집단으로 설정하여 이중차

이 분석 모형을 적용하였다. 

이중차이 분석 결과가 <표 2>에 제시되어 있다. 코로나의 초기 영향을 파악하기 위하여 코로나 이전인 

2019년을 기준으로 2020년의 가구 경제 변화를 비교했고, 장기화된 영향을 파악하기 위하여 코로나 이전

인 2019년을 기준으로 2021년의 가구 경제 변화를 비교하였다. 또한, 코로나 상황에서 가구 경제가 어떻게 

변화되었는지 분석하기 위하여, 2020년을 기준으로 2021년과 비교를 하였다. 코로나의 초기 일반가구에 비

하여 저소득층의 시장소득이 상당히 감소했으며(b=-0.208, p<.001), 코로나가 장기화되면서 그 차이는 더 

커진 것으로 보이다(b=-0.218, p<.001).  한편, 코로나 상황에서는 두드러진 변화를 보이지 않았다. 시장소

득과 달리 가처분소득의 변화를 보면, 코로나 초기나 장기화된 경우 모두 특별한 차이를 보이지 않았다. 
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이와 같은 결과는 코로나로 인한 노동시장의 충격이 저소득층에게 집중되어 시장소득의 감소로 이어진 반

면 코로나 대응 정책으로 코로나 이후에도 저소득층과 일반가구의 소득격차가 커지지 않은 것으로 보인

다. 다음 장에서 두 집단 간의 가구 특성을 분해하여 어떤 요인들이 실제로 영향을 미쳤는지를 살펴 볼 

것이다. 

다음으로 가구 소비의 변화를 보면, 소비 지출은 두드러진 변화를 보이지 않았으나 비소비지출은 유의

미하게 감소한 것으로 나타났다. 특히, 코로나 초기 영향이 컸으며(b=-0.091, p<.01), 장기화되면서 비소비

지출의 격차는 줄어든 것으로 보인다. 가구 자산의 결과가 흥미로운데, 코로나 초기 영향과 장기화된 영향

으로 저소득층의 순자산이 줄었으며, 동시에 부채도 줄었다. 코로나 초기 영향으로 일반가구에 비하여 저

소득층의 순자산은 15.4%(b=-0.154, p<.05) 감소했고, 부채도 24.6%(b=-0.246, p<.05) 감소했다. 코로나가 장

기화되면서 이러한 차이는 더 벌어진 것으로 나타났다. 코로나 초기 두 집단 모두 순자산과 부채 증가를 

경험했으나, 코로나가 장기화되면서 두 집단 간의 차이가 나타났다. 즉, 저소득층의 순자산과 부채는 2021

년에 이르러 모두 감소했지만, 일반 가구는 여전히 순자산과 부채를 모두 늘린 것으로 나타났다. 이러한 

현상은 코로나로 인한 경제 충격에 대비하여 시장에 막대한 공적 자금이 풀렸고, 이로 인해 부동산과 같

은 자산 가격이 상승한 결과인 것으로 보인다(한창근, 맹성준, 2022). 한편, 저소득층의 부채가 줄어든 것

이 긍정적인 신호를 의미하는 것은 아니다. 과도한 부채는 문제가 될 수 있지만 적절한 수준의 부채는 가

구 예산의 제약을 해소시켜 긍정적인 역할을 하기도 한다(박정민 외, 2017; 한창근, 맹성준, 2022). 아울러, 

코로나의 충격이 저소득층에게 집중된 점을 고려할 때, 미래에 대한 불확실성이 이들에게서 더 컸을 수 

있으며, 이러한 심리가 부채를 줄여 미래의 불확실성을 줄이는 기제로 작동했을 수도 있다. 

빈곤율에 미친 영향을 보면, 소득에 대한 분석 결과를 통하여 예상할 수 있었듯이 유사한 결과를 보였

다. 코로나로 인해 시장소득의 격차가 더 커졌으며, 장기화되면서 이러한 차이는 더 벌어졌다. 반면, 가처

분소득 빈곤율에는 코로나로 인하여 두 집단 간의 격차가 더 벌어지지 않았다. 마지막으로 물질적 어려움

에 대한 결과를 보면, 전반적으로 코로나로 인한 유의미한 변화를 보이지 않았다. 다만, 코로나 상황에서 

물질적 어려움이 증가한 것으로 나타났는데, 생활수준의 개선으로 그동안 물질적 어려움이 감소해왔다는 

점에 비추어 볼 때 흥미로운 결과라고 할 수 있다. 즉, 코로나로 인해 저소득층의 삶의 질은 더욱 악화된 

것이다. 물론 통계적으로 유의한 수준은 아니지만, 더 장기적인 영향을 추적해볼 필요가 있어 보인다.  
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<표 2> 이중차이 분석 결과

(단위: %)

시장소득 가처분소득

2019-20 2019-21 2020-21 2019-20 2019-21 2020-21

이중차이 추정치 -0.208*** -0.218*** 0.001 0.018 0.003 -0.001

(s.e.) (0.035) (0.040) (0.040) (0.026) (0.031) (0.035)

전체 N 11,319 13,457 13,592 11,319 13,457 13,592

개인 N 5,741 7,865 7,865 5,741 7,865 7,865

소비지출 비소비지출

2019-20 2019-21 2020-21 2019-20 2019-21 2020-21

이중차이 추정치 0.010 -0.012 -0.017 -0.091** -0.051 -0.006

(s.e.) (0.014) (0.015) (0.015) (0.035) (0.039) (0.036)

전체 N 11,312 13,440 13,578 11,318 13,456 13,592

개인 N 5,740 7,856 7,856 5,741 7,865 7,865

순자산 부채

2019-20 2019-21 2020-21 2019-20 2019-21 2020-21

이중차이 추정치 -0.154* -0.182* -0.108 -0.246* -0.321* 0.017

(s.e.) (0.072) (0.085) (0.067) (0.117) (0.139) (0.117)

전체 N 11,316 13,455 13,591 11,316 13,455 13,591

개인 N 5,741 7,865 7,865 5,741 7,865 7,865

시장소득 빈곤율 가처분소득 빈곤율

2019-20 2019-21 2020-21 2019-20 2019-21 2020-21

이중차이 추정치 0.023** 0.027* 0.001 0.009 0.010 -0.005

(s.e.) (0.009) (0.011) (0.010) (0.017) (0.018) (0.017)

전체 N 11,319 13,457 13,592 11,319 13,457 13,592

개인 N 5,741 7,865 7,865 5,741 7,865 7,865

종합어려움 중복어려움

2019-20 2019-21 2020-21 2019-20 2019-21 2020-21

이중차이 추정치 -0.016 0.001 0.024 -0.010 -0.004 0.005

(s.e.) (0.013) (0.014) (0.014) (0.010) (0.011) (0.009)

전체 N 11,319 13,457 13,592 11,319 13,457 13,592

개인 N 5,741 7,865 7,865 5,741 7,865 7,865

주. 1) 모든 수치는 각각의 고정효과 이중차이 회귀분석으로부터 도출된 회귀계수임. 2) 표본 가중치를 적용하여 산출하였으며, 

군집표준오차와 신뢰 수준은 95%를 적용하였음. 3) 처치집단은 저소득 가구(중위소득 기준 하위 60%)이며, 비교집단은 일반가구(소득 

상위 40%) 임.    

자료. 한국복지패널조사 15-17차 년도 자료.

3. 코로나 향 분해

앞선 분석을 통하여, 가구 경제 전반에 걸쳐 코로나의 영향이 상이하게 나타나는 것을 확인하였다. 그

런 가운데 대체로 소득 계층에 따른 차이가 두드러졌다. 특히 저소득 가구가 일반가구에 비하여 코로나로 

인한 충격에 더 노출되어 있는 것을 확인하였다. 여기서는 코로나 전과 후의 가구 경제 변화가 가구의 특

성에서 얼마나 기인한 것인지를 분석하였다. 이를 위해 Oaxaca 분해 방법(Blinder-Oaxaca decomposition)

을 활용하였다. Oaxaca 분해를 통하여 코로나 전과 후의 집단차이(저소득층과 일반가구)를 분석하고, 가구 

내의 어떤 특성들이 가구 경제 변화에 영향 주었는지를 확인한다. 따라서, Oaxaca 분해에서 특성효과

(edownments effect, 



 )에 주목하여 그 변화를 살펴보았다. 

먼저, 가구 소득을 분해한 결과를 보면, 아래 <표 3>에 제시되어 있다. 표에 제시된 모든 수치는 

Oaxaca decomposition 분석을 통해 도출된 값들이며, 가구주 성별, 나이, 결혼 상태, 가구원 수, 교육수준, 
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종사상 지위, 거주지역, 공적이전소득이 분석 모형에 포함되었다. 다만, 시장소득 분해 시 공적이전소득은 

분석 모형에 포함하지 않았다. 두 번째에서 네 번째 열(columns)에 2019년, 2020년, 2021년의 로그시장소

득이 제시되어 있다. 2019년의 일반가구의 로그시장소득은 8.557로 저소득 가구(6.297)보다 2.260 더 높은 

것으로 나타났으며, 이러한 차이 중 절반가량은 가구 특성(1.082)에서 기인한 것으로 나타났다. 가구 특성 

중 결혼상태, 가구원 수, 교육 수준, 종사상 지위, 직종 등이 이러한 격차를 증가시키는 요인이었으며, 가

구주의 성별(남성=1)은 이러한 차이를 줄이는 역할을 하였다. 특히 종사상 지위가 두드러진 가구특성 요인

이었다. 

코로나 초기인 2020년을 보면, 일반가구의 소득에는 특별한 변동이 없으나 저소득 가구의 소득은 감소

하여 두 집단 간의 차이가 더욱 벌어진 것을 확인할 수 있다. 코로나 이전인 2019년과 발생 초기인 2020

년의 결과를 비교해 보면, 특성효과 중 상당한 변화를 보인 변수는 종사상지위와 같은 노동시장과 관련된 

변수였다. 한편, 코로나가 장기화된 2021년도 유사한 양상을 보였는데, 종사상지위의 영향력이 상당히 커

졌으며, 가구주의 성별, 결혼상태, 교육수준도 두 집단 간의 차이를 벌리는 데에 기여한 것으로 나타났다.  

다음으로 가처분소득을 보면, 2019년의 일반가구의 로그가처분소득은 8.623로 저소득 가구(7.213)보다 

1.410 더 높은 것으로 나타났으며, 이러한 차이 중 1/4 가량이 가구 특성(0.346)으로부터 기인한 것으로 나

타났다. 코로나 이전에는 가구 특성 중 결혼상태, 가구원 수가 이러한 격차를 커지게 만드는 요인이었으

며, 공적이전소득은 이러한 차이를 줄이는 역할을 하였다. 그러나 코로나가 발생한 2020년에는 종사상지위

가 가구 특성 중 두 집단의 격차를 커지게 만드는 주요한 요인으로 부각되었으며, 그 영향은 2021에도 지

속되었다. 이와 달리, 공적이전소득은 두 집단의 격차를 줄이는 역할을 하였고, 코로나 이후 그 역할이 더 

두드러진 것으로 나타났다. 이외에도 가구원수가 전기간에 걸쳐 두 집단의 격차를 커지게 만드는 중요한 

요인이었으나, 코로나 이후 그 중요성이 다소 약해진 것으로 나타났다.

<표 3> 소득 분해

(단위: %)

 주: 성별, 나이, 결혼상태, 교육수준, 종사상 지위, 업종, 직종 등의 변수는 가구주의 정보임. 교육은 중졸이하, 고등 및 전문대졸, 

4년제 이상으로 구분. 종사상지위는 상용직, 일시일용직, 고용주, 자영업자, 자활 및 공공근로, 실업 및 무급가족종사자로 구분. 지

역은 서울, 수도권(인천/경기), 광역시(부산, 대구 등), 중소도시(수도권 제외), 군 및 도농복합군으로 구분. * p<.05, ** p<.01, *** 

p<.001

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 원자료.

시장소득 가처분소득

2019 2020 2021 2019 2020 2021

일반가구 로그소득 8.557 8.555 8.553 8.623 8.643 8.630 

저소득층 로그소득 6.297 6.126 6.145 7.213 7.215 7.204 

집단 차이 2.260*** 2.429*** 2.408*** 1.410*** 1.427***  1.426 

가구특성효과: 1.082*** 1.194*** 1.168*** 0.346***  0.402***  0.289***  

성별 -0.110** -0.131*** -0.171***  -0.008 0.008 -0.020

나이 -0.074 -0.127 0.009 0.043 -0.019 0.048 

결혼상태 0.177*** 0.202*** 0.239***  0.036* 0.016 0.039 

가구원수 0.308*** 0.298*** 0.294***  0.319*** 0.246*** 0.221*** 

교육수준 0.197*** 0.178** 0.213***  0.005 -0.050 -0.044 

종사상지위 0.574*** 0.758*** 0.567***  0.081 0.265*** 0.205* 

거주지역 0.013 0.017 0.014 0.008 0.013 0.001 

로그공적이전소득 -0.138*** -0.144***  -0.162*** 
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다음으로 가구 소비 분해 결과를 보면, 아래 <표 4>에 제시되어 있다. 표에 제시된 모든 수치는 Oaxaca 

decomposition 분석을 통해 도출된 값들이며, 앞선 소득 분해와 동일한 방식으로 분석을 진행하였다. 다

만, 가구 소비는 가구 내의 실제 가용한 총자원에 영향을 받는 점을 고려하여 공적이전소득 대신 가처분

소득으로 대체하였다. 먼저 소비지출의 분석 결과를 보면, 2019년의 일반가구의 로그소비지출은 5.800으로 

저소득 가구(4.779)보다 1.020 더 높았으며, 이러한 차이 중 절반 이상이 가구 특성(0.687)에서 기인한 것으

로 나타났다. 가구 특성 중 가구주 연령, 결혼상태, 가구원 수, 교육 수준, 가구 소득 등이 이러한 격차를 

증가시키는 역할을 하였다. 코로나 초기인 2020년을 보면, 일반가구의 소비지출은 줄고 저소득 가구의 소

비지출은 증가하여 두 집단의 격차가 이전보다는 줄었다. 코로나 이전인 2019년과 발생 초기인 2020년의 

결과를 비교해 보면, 특성효과 중 상당한 변화를 보인 변수는 종사상지위, 거주지역 이었다. 그러나, 코로

나가 장기화된 2021년에는 코로나 이전과 유사한 가구특성이 중요한 역할을 한 것으로 보인다. 한편, 전 

기간 두 집단 간의 소비지출 차이를 설명한 데에 가장 큰 영향력을 보인 것은 가구원 수였다.

다음으로 비소비지출을 보면, 2019년의 일반가구의 로그비소비지출은 4.211로 저소득 가구(1.748)보다 

2.463가량 더 높았다. 이러한 차이 중 절반가량이 가구 특성(1.179)으로부터 기인한 것으로 나타났다. 가구 

특성 중 결혼상태, 가구원 수, 교육수준, 종사상 지위, 거주지역이 집단 간 비소비지출의 격차를 증가시켰

다. 코로나 발생 초기인 2020년을 보면, 두 집단 모두 비소비지출이 증가한 것으로 나타났다. 코로나 이전

인 2019년과 발생 초기인 2020년의 분해 결과를 비교해 보면, 결혼상태와 종사상지위의 영향력이 상당히 

커졌고, 가구원 수의 영향력은 줄어들었다. 한편, 코로나가 장기화된 2021년도 유사한 양상을 보였다. 다

만, 종사상지위의 영향력이 감소하고, 가구소득의 영향력은 커졌다.  

<표 4> 소비 분해

(단위: %)

 주: 성별, 나이, 결혼상태, 교육수준, 종사상 지위, 업종, 직종 등 변수는 가구주의 정보임. 교육은 중졸이하, 고등 및 전문대졸, 4

년제 이상으로 구분. 종사상지위는 상용직, 일시일용직, 고용주, 자영업자, 자활 및 공공근로, 실업 및 무급가족종사자로 구분. 지

역은 서울, 수도권(인천/경기), 광역시(부산, 대구 등), 중소도시(수도권 제외), 군 및 도농복합군으로 구분. * p<.05, ** p<.01, *** 

p<.001

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 원자료.

소비지출 비소비지출

2019 2020 2021 2019 2020 2021

일반가구 로그지출 5.800 5.787 5.775 4.211 4.312 4.315 

저소득층 로그지출 4.779 4.827 4.795 1.748 1.847 1.861 

집단 차이 1.020*** 0.960***  0.980*** 2.463*** 2.465*** 2.454***  

가구특성효과: 0.687*** 0.744***  0.602*** 1.179*** 1.409*** 1.062***  

성별 -0.017 -0.005 -0.012 0.008 -0.037 -0.059* 

나이 0.079*** 0.119***  0.071*** 0.012 0.080 0.109* 

결혼상태 0.049*** 0.046***  0.056*** 0.101* 0.214*** 0.210***  

가구원수 0.275*** 0.289***  0.294*** 0.301*** 0.231* 0.381***  

교육수준 0.086*** 0.055* 0.093*** 0.242*** 0.268*** 0.306***  

종사상지위 0.042 0.206** 0.025 0.549*** 0.712*** 0.492***  

거주지역 0.004 0.010**  0.003 0.022* 0.025* 0.019 

로그가처분가구소득 0.180* 0.023 0.069 -0.057 -0.085 -0.398***  
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가구 자산 분해 결과를 보면, 아래 <표 5>에 제시되어 있다. 마찬가지로, 표에 제시된 모든 수치는 

Oaxaca decomposition 분석을 통해 도출된 값들이며, 앞선 분석과 동일한 방식으로 가구 자산을 분해하

였다. 먼저 순자산에 대한 분석결과를 보면, 2019년의 일반가구의 로그순자산은 9.702으로 저소득 가구

(7.921)보다 1.781 더 높았으며, 이러한 차이 중 1/3 이상이 가구 특성(0.734)에서 기인한 것으로 나타났다. 

가구 특성 중 가구주의 결혼상태, 교육 수준, 종사상지위 등이 이러한 격차를 증가시키는 요인으로 작용한 

반면 가구주의 연령은 이러한 차이를 줄이는 역할을 하였다. 

코로나 초기인 2020년을 보면, 일반가구와 저소득 가구 모두 순자산이 증가한 것으로 나타났다. 코로나 

이전인 2019년과 발생 초기인 2020년의 분해 결과를 비교해 보면, 집단 간 차이가 줄어들었고, 특성효과의 

영향력도 감소했다. 특성효과 중 결혼상태, 교육수준, 거주지역은 여전히 두 집단의 격차를 커지게 만들었

고, 나이변수는 차이를 줄이는 데에 기여했다. 코로나가 장기화된 2021년에도 순자산 증가에 차이를 보였

다. 일반 가구는 순자산이 증가를 경험했고, 저소득 가구는 감소하였다. 두 집단 간 차이를 설명하는 특성

효과 중 결혼상태, 교육수준, 종사상지위, 거주지역은 두 집단의 차이를 커지게 만들었으며, 나이와 가구 

소득은 그 차이를 줄이는 역할을 하였다.

다음으로 부채를 보면, 2019년 일반가구의 로그부채는 5.269로 저소득 가구(2.223)보다 1.819 가량 더 높

았다. 이러한 차이 중 절반 가량이 가구 특성(1.452)으로부터 기인한 것으로 보인다. 교육수준과 거주지역

이 이러한 격차를 증가시키는 데에 기여한 것으로 나타났다. 코로나 발생 초기인 2020년을 보면, 일반가구

의 부채가 더 늘었으며, 저소득 가구도 늘었으나 미미한 수준이었다. 가구특성 분해를 통해 나이, 교육수

준, 지역과 같은 요인들이 집단 간 부채격차를 늘리는 것으로 나타났다. 한편, 코로나가 장기화된 2021년

에도 유사한 양상을 보였으며, 가구원 수가 중요한 요인으로 부각되었다. 

<표 5> 자산 분해

(단위: %)

 주: 성별, 나이, 결혼상태, 교육수준, 종사상 지위, 업종, 직종 등 변수는 가구주의 정보임. 교육은 중졸이하, 고등 및 전문대졸, 4

년제 이상으로 구분. 종사상지위는 상용직, 일시일용직, 고용주, 자영업자, 자활 및 공공근로, 실업 및 무급가족종사자로 구분. 지

역은 서울, 수도권(인천/경기), 광역시(부산, 대구 등), 중소도시(수도권 제외), 군 및 도농복합군으로 구분. * p<.05, ** p<.01, *** 

p<.001

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 원자료.

순자산 부채

2019 2020 2021 2019 2020 2021

일반가구 로그자산 9.702 9.801 9.855 5.269 5.546 5.340 

저소득층 로그자산 7.921 8.046 8.033 2.230 2.280  2.228 

집단 차이 1.781*** 1.756***  1.822***  3.040***  3.266***  3.112***  

가구특성효과: 0.734** 0.688* 0.415 1.452***  2.029***  1.798***  

성별 -0.030 -0.010 -0.129 0.027 0.004 -0.017 

나이 -0.632*** -0.663***  -0.831***  0.139 0.542**  0.482**  

결혼상태 0.608*** 0.689***  0.824***  -0.036 0.046 -0.048 

가구원수 -0.119 -0.111 -0.147  0.431 0.292 0.635** 

교육수준 0.272* 0.494***  0.396***  0.716***  0.696***  0.418* 

종사상지위 0.471* 0.178 0.535* -0.383 0.053 0.379

거주지역 0.024 0.065***  0.043* 0.097** 0.072* 0.056* 

로그가처분가구소득 0.141 -0.358 -0.279* 0.462 0.322 -0.108
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빈곤율에 대한 가구특성 분해 결과를 보면, 아래 <표 6>에 제시되어 있다. 표에 제시된 모든 수치는 

Oaxaca decomposition 분석을 통해 도출된 값들이며, 앞선 분석과 동일한 방식으로 가구 자산을 분해하

였다. 다만, 앞에서 이미 설명하였듯이 빈곤율 분석에서는 집단 구분을 저소득 가구와 일반가구로 구분하

는 것이 아니라 근로가능 가구와 노인 가구로 분류하였다. 먼저, 시장소득 빈곤율에 대한 분석 결과를 보

면, 2019년의 근로가능 가구의 시장소득 빈곤율은 12.2%로 노인가구(66.2%)보다 54%p 가량 더 낮은 것으

로 나타났다. 이러한 차이는 대부분 가구 특성(-0.346)에서 비롯된 것으로 보인다. 가구 특성 중 결혼상태, 

가구원 수, 종사상 지위 등이 이러한 격차를 증가시키는 요인으로 작용했다. 

다음으로, 코로나 초기인 2020년을 보면 근로가능 가구와 노인 가구 모두 빈곤율이 증가한 것으로 나타

났다. 코로나 이전인 2019년과 발생 초기인 2020년의 분해 결과를 비교해 보면, 집단 간 차이는 줄었으나, 

특성효과의 영향력은 커졌다. 특성효과 중 두 집단의 격차를 커지게 하는 종사상 지위와 직종의 영향력이 

더 강해졌으며, 교육수준과 거주지역도 기여한 것으로 보인다. 코로나가 장기화된 2021년는 근로가능 가구

와 노인 가구 모두 빈곤율이 감소했으며, 2020년과 유사한 양상을 보였다. 

다음으로 가처분소득 빈곤율을 보면, 2019년의 근로가능 가구의 가처분소득 빈곤율은 8.2%로 노인가구

(42.3%)보다 34.1%p 가량 더 낮았다. 이러한 차이 중 대부분이 가구 특성(-0.249)으로부터 기인한 것으로 

보인다. 가구 특성 중 결혼상태, 가구원 수, 교육 수준, 종사상 지위 등이 이러한 격차를 증가시키는 요인

으로 작용했다. 코로나 발생 초기인 2020년을 보면, 두 집단 모두 빈곤율이 증가했다. 그러나 근로가능 가

구의 빈곤율이 상대적으로 더 커졌으며, 노인 가구의 빈곤율 증가는 미미한 수준이었다. 코로나 이전인 

2019년과 발생 초기인 2020년의 분해 결과를 비교해 보면, 가구원수, 교육수준, 종사상 지위는 여전히 두 

집단의 차이를 커지게 만드는 요인으로 작용했다. 코로나가 장기화된 2021년에도 유사한 양상을 보였다. 

<표 6> 빈곤 분해

(단위: %)

시장소득 빈곤 가처분소득 빈곤

2019 2020 2021 2019 2020 2021

근로가능가구 빈곤율 0.122 0.137 0.134 0.082 0.090 0.087 

노인가구 빈곤율 0.662 0.674 0.669 0.423 0.425 0.428 

집단 차이 -0.540*** -0.537*** -0.535*** -0.341*** -0.334*** -0.341*** 

가구특성효과: -0.346*** -0.366*** -0.350*** -0.249*** -0.253*** -0.268*** 

성별 -0.002 -0.002 -0.008 0.014 -0.002 -0.004 

나이 -0.027 -0.008 -0.016 -0.016 0.001 -0.025

결혼상태 -0.021*** 0.020* -0.022*** -0.023*** -0.011 -0.019*** 

가구원수 -0.022* -0.032*** -0.016*** -0.036*** -0.029*** -0.026*** 

교육수준 -0.020 -0.037** -0.025* -0.022* -0.025* -0.015

종사상지위 -0.249*** -0.257*** -0.256*** -0.125*** -0.187*** -0.185*** 

거주지역 -0.004 -0.006* -0.005* 0.001 0.001 0.001 

로그공적이전소득 -0.027 0.001 0.003

 주: 성별, 나이, 결혼상태, 교육수준, 종사상 지위, 업종, 직종 등 변수는 가구주의 정보임. 교육은 중졸이하, 고등 및 전문대졸, 4

년제 이상으로 구분. 종사상지위는 상용직, 일시일용직, 고용주, 자영업자, 자활 및 공공근로, 실업 및 무급가족종사자로 구분. 지

역은 서울, 수도권(인천/경기), 광역시(부산, 대구 등), 중소도시(수도권 제외), 군 및 도농복합군으로 구분. * p<.05, ** p<.01, *** 

p<.001

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 원자료.
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물질적 어려움에 대한 분해 결과를 보면, 아래 <표 7>에 제시되어 있다. 앞선 분석과 동일한 방식으로 

가구의 물질적 어려움을 분해하였고, 표에 제시된 모든 수치는 Oaxaca decomposition 분석을 통해 도출

된 값들이다. 먼저 종합 어려움에 대한 분석 결과를 보면, 2019년에 물질적 어려움에 한번이라도 노출된 

적이 있는 일반 가구는 3.2%였으며, 저소득 가구(14.8%)보다 11.6%p 가량 낮은 것으로 나타났다. 이러한 

차이 중 1/3 가량이 가구 특성(0.032)에서 비롯된 것으로 보인다. 결혼상태와 가구 소득은 이러한 차이를 

커지게 하였고, 이와 달리 가구원 수는 이러한 차이를 줄이는 역할을 하였다. 코로나 초기인 2020년을 보

면, 일반가구와 저소득 가구 모두 종합 어려움이 감소했다. 코로나 이전인 2019년과 발생 초기인 2020년의 

분해 결과를 비교해 보면, 기존과 특별한 차이를 보이지 않았다. 코로나가 장기화된 2021년는 일반 가구의 

종합 어려움이 감소했는 반면 저소득 가구의 종합 어려움은 증가하여 두 집단의 격차가 그 이전보다 커졌

다. 여전히 결혼 상태가 두 집단의 차이를 설명하는 데에 중요했으며, 반대로 두 집단의 차이를 줄이는 데

에는 가구원 수가 유의미한 영향을 보였다.

다음으로 중복 어려움에 대한 분석 결과를 보면, 2019년에 중복 어려움에 처해 있었던 일반 가구의 비

율은 0.7%였으며, 저소득 가구(6.2%)보다 5.4%p 가량 더 낮았다. 이러한 차이 중 1/3 가량이 가구 특성

(0.015)으로부터 기인한 것으로 보인다. 다만 가구 특성 중 유의미한 영향을 보이는 변수는 없는 것으로 

나타났다. 코로나 발생 초기인 2020년과 장기화된 2021년을 보면, 일반가구와 저소득 가구 모두 중복 어려

움이 감소한 것으로 나타났다. 코로나 이전인 2019년과 분해 결과를 비교해 보면, 거의 유사한 양상을 보

였다.

<표 7> 물질적 어려움 분해

(단위: %)

종합 어려움 중복 어려움

2019 2020 2021 2019 2020 2021

일반가구 물질적 어려움 0.032 0.028 0.025 0.007 0.005 0.005 

저소득층 물질적 어려움 0.148 0.120 0.140 0.062 0.052 0.051 

집단 차이 -0.116*** -0.091***  -0.114***  -0.054*** -0.047*** -0.045*** 

가구특성효과: -0.032* -0.027* -0.011*  -0.015 -0.009 -0.006

성별 0.003 0.002 0.002 -0.002 -0.001 -0.001

나이 -0.005 -0.001 -0.000 -0.001 -0.003 0.000

결혼상태 -0.031** -0.024** -0.025**  -0.007 -0.006 -0.002

가구원수 0.022* 0.019* 0.019** 0.003 0.001 0.001

교육수준 0.005 0.000 0.004 -0.02 -0.001 -0.000 

종사상지위 -0.003 -0.012 -0.005 -0.002 0.001 -0.001 

거주지역 -0.001 0.001 0.001 0.004 0.001 -0.000 

로그가처분가구소득 -0.021* -0.012* -0.007 -0.010 -0.001 -0.004 

 주: 성별, 나이, 결혼상태, 교육수준, 종사상 지위, 업종, 직종 등 변수는 가구주의 정보임. 교육은 중졸이하, 고등 및 전문대졸, 4

년제 이상으로 구분. 종사상지위는 상용직, 일시일용직, 고용주, 자영업자, 자활 및 공공근로, 실업 및 무급가족종사자로 구분. 지

역은 서울, 수도권(인천/경기), 광역시(부산, 대구 등), 중소도시(수도권 제외), 군 및 도농복합군으로 구분. * p<.05, ** p<.01, *** 

p<.001

자료: 한국보건사회연구원‧서울대학교 사회복지연구소. 『한국복지패널 15~17차년도』 원자료.
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제5  결론  논의

본 연구에서는 코로나가 가구 경제에 미친 영향을 분석하였다. 가구 경제를 반영하는 소득, 소비, 자산, 

빈곤 등과 같은 정량적인 지표뿐만 아니라 물질적 어려움과 같은 가구 경제의 질적인 측면을 보여주는 지

표를 사용하여 다양한 측면에서 가구 경제의 변화를 파악하고자 시도하였다. 특히, 코로나의 초기 영향을 

넘어 장기화된 영향에도 주목하여 분석을 진행하였다. 한국복지패널 조사 8~17차와 15~17차를 각각 사용

하여, 기술통계분석, 일차차분 모형, 이중차이분석, Oaxaca decomposition 등의 분석 기법을 사용하여 코

로나로 인한 충격을 보다 면밀하게 분석하였다. 분석 결과를 요약하면 다음과 같다.

먼저, 코로나의 초기 충격이 저소득층과 같은 취약집단에게 더 집중되었고, 가구 경제를 측정하는 지표

에 따라 차이를 보였지만, 코로나가 장기화되면서 저소득층과 일반가구의 격차가 더 커진 것으로 나타났

다. 특히, 시장소득과 순자산의 격차가 더 커졌다. 여러 연구를 통하여 코로나로 인한 충격이 이미 취약계

층에게 집중된 것을 확인하였다(남재현, 이래혁, 2020; 손병돈, 문혜진, 2021). 다만, 대부분의 연구들이 코

로나의 초기 영향 또는 임시적인 영향을 분석하는 데에 그쳤기 때문에 보다 장기화된 영향을 분석하지 못

한 한계가 있다. 본 연구에서는 이러한 한계점을 부분적으로나마 보완하기 위하여 2021년 자료를 분석에 

활용하였고, 그 결과 소득과 자산의 격차가 코로나로 인해 더 확대된 것을 확인하였다. 흥미롭게도, 코로

나가 장기화되면서 두 집단의 부채의 격차가 줄어들었는데, 2021년에 이르러 저소득층의 부채는 줄어들었

지만, 일반가구는 부채를 늘렸다. 하지만, 저소득층의 부채가 줄어든 것이 단순하게 긍정적인 신호일 수만

은 없다. 과도한 부채는 문제가 될 수 있지만 적절한 수준의 부채는 가구 예산의 제약을 해소시켜 긍정적

인 역할을 하는 것으로 알려져 있다(박정민 외, 2017; 한창근, 맹성준, 2022). 또한, 코로나의 충격이 저소

득층에게 집중된 점을 고려할 때, 미래에 대한 불확실성이 이들에게서 더 컸을 수 있으며, 이러한 심리가 

부채를 줄여 미래의 불확실성에 대처하는 기제로 작동했을 수도 있다. 

한편, 종사상지위와 공적이전소득이 중요한 가구 특성인 것으로 밝혀졌다. 다만, 가구 경제를 대리하는 

다양한 유형의 모든 변수에 해당되는 것은 아니지만, 대체로 저소득층과 일반 가구의 격차를 설명하는 데

에 종사상 지위 변수가 중요한 역할을 했고, 두 집단의 격차를 줄이는 데에는 공적이전소득이 중요한 역

할을 한 것으로 나타났다. 특히, 코로나 이후 이 두 변수의 역할이 두드러졌다. 예컨대, 코로나 초기인 

2020년과 코로나 직전인 2019년의 소득과 소비 격차를 설명하는 데에 종사상 지위가 상당히 부각이 되며, 

코로나가 장기화된 2021년에는 가처분소득, 비소비지출 및 순자산의 격차를 줄이는 데에 공적이전소득이 

두드러진 역할을 했다. 즉, 코로나로 인한 충격이 초기에는 저소득층과 같은 고용취약계층에게 집중되었기 

때문에 종사상 지위에 따른 소득과 소비 격차를 보였으며, 코로나가 장기화되는 가운데 취약계층의 경제

적 어려움을 줄이기 위해 임시적으로 마련된 정부지원금과 기존의 사회보장제도가 함께 작동한 결과로 판

단이 된다. 

마지막으로 2019년과 비교하여 코로나 초기인 2020년의 물질적 어려움이 개선되는 결과를 보였다. 이

러한 현상은 국내뿐만 아니라 미국에서도 동일하게 나타났다(Karpman and Zuckerman, 2021; Saloner 

et al., 2022). 이러한 결과에 대한 다양한 해석이 가능한데, 기본적으로는 그동안 경제발전과 생활수준의 

향상으로 인해 코로나와 무관하게 나타난 현상일 수 있다. 다른 한편으로는 정부 대규모 재정 지원의 결

과일 수도 있다. 코로나로 인해 대량 실업과 사회문제가 주로 노인과 고용취약에게 집중될 것이라는 예

상하였다. 이에 노인과 아동 및 국민기초생활보장제도의 수급자와 같은 취약계층에게 우선적으로 정부 지
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원이 이루어졌고, 이후 전국민을 대상으로도 지원이 이루어졌다. 또한, 코로나가 보다 장기화되면서 사회

적 거리두기와 방역조치로 손실을 입은 자영업자와 코로나의 충격이 큰 특수고용형태 노동자들에게 선별

적 형태의 지원이 추가적으로 이루어졌다. 그럼에도 불구하고, 코로나가 장기화된 2021년에는 물질적 어

려움이 다시 악화되는 경향을 보였다. 물론, 통계적으로 유의한 수준이 아니었고, 보다 장기적인 추세를 

지켜보아야할 것이지만, 생활 수준이 향상되고 많은 공적 지원금이 제공되고 있는 가운데 이와 같은 결

과를 보이는 것은 코로나 팬데믹의 영향이 저소득층에게 지속될 수 있으며 보다 장기적으로 영향을 미칠 

수 있음을 의미한다. 

연구의 한계점을 몇 가지 언급하면 다음과 같다. 우선, 가구 경제를 대리하는 다양한 질적 변수들을 활

용하지 못하였다. 또한 본 연구에서 활용한 가구 경제 변수들은 응답자가 스스로 보고하는 자가보고 형식

을 취하고 있어, 측정 오류를 항상 내포하고 있다. 다음으로 데이터의 한계(연간 측정)로 인해 코로나의 

영향과 정책의 영향(정부 지원금과 방역조치 등)을 분리하지 못하였다. 한국복지패널조사는 지난 1년간의 

정보를 수집하기 때문에 짧은 주기로(주, 월, 분기별) 변하는 코로나의 영향을 적절하게 측정하지 못하였

으며, 방역조치와 사회적 거리두기와 같은 정부의 정책도 보다 짧은 주기(주 단위)로 시행되었기 때문에 

이러한 정책 영향도 가려내지 못하였다. 마지막으로, Oaxaca 분해 방법으로는 코로나로 인한 가구 경제의 

동태적인 변화를 추적하는 데에 한계가 있다. 추후 이러한 한계점을 보완할 필요성이 있다.

지금까지 코로나가 가구 경제에 미친 경제적 영향을 밝히기 위해 많은 연구가 이루어졌으나, 가구 경제

를 대리하는 여러 변수들을 활용한 연구는 부족하며 특히 코로나의 장기화된 영향을 분석한 연구는 부족

한 상황이다. 이런 점에 비추어 볼 때 본 연구는 코로나의 보다 장기적인 측면에서 가구 경제의 변화를 

포괄적으로 탐색하였다는 점에서 기여하는 바가 있다고 판단된다.
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코로나19와 청년의 다차원 빈곤: 비경제적 영역의 취약성을 중심으로

COVID-19 and Multidimensional Poverty among Youth: Focusing on Non-economic 

Vulnerabilities

이혜림(서울대학교), 변금선(서울연구원)

이 연구는 한국복지패널조사 14차~17차년도 자료를 활용하여 다차원 빈곤의 관점에서 코로나19 시기가 

청년의 비경제적 취약성에 미친 영향을 분석하였다. 자아존중감, 우울, 사회적 관계, 주관적 행복의 지표를 

중심으로 코로나19가 타 연령 집단에 비해 청년층에게 더 큰 영향을 미쳤는지를 검증하였고, 코로나19의  

영향이 청년 집단 내의 계층별 차이에 따라 이질적으로 나타나는지 분석하였다. 분석결과, 비경제적 영역

의 취약성은 청년층보다 중년층에서 더욱 두드러지게 나타났다. 한편, 청년 집단 내 분석에서 시기별 계층 

효과는 대부분 유의하지 않았으나, 집단 내 계층 차이는 대부분 유의하였다. 이는 코로나19라는 보편적 재

난위험과는 별개로, 우리 사회의 구조적 불평등이 비경제적 취약성에 여전히 영향을 미치고 있음을 보여

준다. 

제1  서론

이 연구는 코로나19 전후 청년이 경험한 다차원적 빈곤을 분석하여 앞으로 청년이 직면할 수 있는 취

약성과 이에 대응하기 위한 청년정책 방향을 모색하였다. 2023년 코로나19 이후 일상으로의 회복이 이루

어지고 있다. 2022년 상반기부터 단계적 일상 회복을 통해 사회적 거리두기와 방역 조치가 완화되면서 3

년여 만에 마스크 착용 의무에서 해방되었다. 학교는 대면 수업을 개시하고 여가와 소비지출이 늘어나며 

코로나19 이전의 생활로 돌아간 것처럼 보인다. 바야흐로 ‘포스트 팬데믹’ 시기가 도래하면서 코로나19 감

염병 시대는 과거가 되었지만, 코로나19 세대인 청년층의 코로나19 경험과 영향은 현재 진행형이다. 사회

에 첫발을 내딛는 시기에 코로나19를 경험한 청년세대의 상흔은 앞으로의 청년의 삶, 나아가 우리 사회 

전체에 부정적 영향을 미칠 수 있기 때문이다. 

2020년 코로나19 감염병 확산은 한국 사회의 사회안전망이 예기치 못한 위기에 얼마나 취약한지 여실

히 보여주었다. 한국의 체계적인 감염병 대응과 높은 시민의식은 국제적으로도 높은 평가를 받았지만, 기

존의 사회안전망만으로 코로나19로 인한 일자리 감소와 소득하락에 대응하는 것은 역부족이었다. 긴급재

난지원금과 소상공인을 지원하는 등 코로나19의 피해에 대응하기 위해 경제적 지원을 확대하였지만, 코로

나19의 영향은 일시적 소득 감소, 경제적 어려움에 그친 것이 아니었다. 

특히 정규 교육과정을 마치고 노동시장에 갓 진입하는 이행기 청년들은 코로나19의 충격을 가장 먼저, 

그리고 그 어떤 공적 안전망 없이 감당해야 했다. 신규 채용은 중단되었고, 비교적 쉽게 진입할 수 있던 

서비스직 일자리도 줄어들었으며 학교에 다니며 할 수 있던 아르바이트도 사라졌다. 대학을 졸업하고 취
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업을 준비하려던 많은 청년은 기약 없는 ‘졸업’을 기다리며, ‘새 글’이 없는 채용 게시판을 바라보았다. 실

제 노동시장에서의 청년 고용의 취약성은 두드러졌는데 코로나19 발현 초기인 2020년 4월 기준 청년 취업

자는 통계 작성 이래 최대 수준인 22만 6천여 명 규모로 감소하였고(김유빈 외, 2022), 전년 동월 대비 비

경제활동인구 비율 역시 타 연령 집단에 비해 청년 집단에서 더 높게 나타났다(함선유 외, 2021).

코로나19와 함께 사라진 시간은 어떤 청년에게는 다음을 준비할 기회가 되었지만, 대다수 청년에게는 

그동안의 노력이 한순간에 물거품이 되는 절망의 시간이었다. 한편 이러한 취업난과 자아 성취 기회의 박

탈은 겉으로 드러나는 경제적 어려움뿐만 아니라 비경제적 어려움으로 전이될 수 있다. 대표적으로 코로

나19 이후 우울 위험군의 비중은 2019년(3.2%) 대비 2021년 초(2021년 3월 기준 최고, 22.8%) 6배 이상 증

가하였는데, 특히 30대의 우울 점수 및 우울 위험군 비율(27.8%)이 지속적으로 높았으며(보건복지부, 

2021), 사회와 단절된 은둔 고립 청년의 비율 또한 팬데믹 이전인 2019년 3.1%였으나 코로나19 확산이 지

속된 2021년에는 5.1%로 증가했다(김성아, 2023). 

코로나19로 인한 정신건강의 악화와 사회적 단절의 심화와 같은 오늘날의 현상을 고려할 때, 코로나19

가 청년에 미친 영향에 대한 분석은 소득, 고용, 빈곤과 같은 삶의 경제적 차원 영역의 뿐만 아니라 역량, 

우울, 사회적 관계, 웰빙 등 삶의 다차원적 영역을 포괄하여 수행되어야 한다. 이와 더불어 이행 과정의 

분화와 이로 인한 청년의 집단 내 이질성, 그리고 실증연구에서 지속적으로 관측되고 있는 청년의 집단 

내 불평등 역시 고려할 필요가 있다. 

그러나 코로나19의 영향을 확인하는 기존의 연구들은 고용 충격, 소득 감소 등 경제적 영역의 부정적 

영향에 집중하였다. 청년을 대상으로 한 국내연구 역시 청년의 소득과 일자리 감소와 고용의 질과 관련된 

변화와 영향을 분석하는데 집중되었다(김종욱 외, 2022; 이성호·민인식, 2022; 김유빈 외, 2022; 함선유, 

2022; 함선유 외, 2021; 황선웅, 2022). 일부 연구가 청년이 우울, 삶의 만족도 등 비경제적 영역의 영향을 

분석하였으나(고영근·안태현, 2023; 배정희, 2022; 장우심, 2021; 최상미·주영선, 2021; 최현실, 2021 임경희, 

2021; 이래혁, 2021; 김이레 외, 2022; 여유진, 2022), 많은 경우 청년층만을 대상으로 분석하여 코로나19의 

충격이 실제 청년에 가중되었는지 확인하기 어려웠고, 코로나19 영향의 청년 집단 내 격차를 확인하는 데

에는 제한적이었다.

이에 본 연구는 코로나19 팬데믹이 청년 집단에 미친 영향을 살펴봄에 있어 다차원 빈곤 관점을 적용

하였다. 다차원 빈곤은 전통적 빈곤 측정 방식인 소득 빈곤 외에 교육·역량, 건강, 사회적 관계, 복지 등 

비경제적 측면의 기회, 자원의 결핍과 배제를 반영한다는 점에서 코로나19로 인한 비경제적 영역의 취약

성을 확인하게 해준다. 이 연구는 다차원 빈곤 지표 중 자아존중감, 우울, 사회적 관계, 주관적 행복 지표

에 주목하여 코로나19 전후 청년의 비경제적 영역의 취약성의 변화를 살펴본다. 구체적으로 청년층과 중

장년층의 비경제적 영역의 취약성을 비교하여 코로나19가 청년층에게 더 큰 영향을 미쳤는지를 검토하였

고, 코로나19의 영향이 청년층 모두에게 보편적 위험이었는지, 아니면 특정한 인구학적 특징을 가진 청년

에 집중된 불평등한 위험이었는지를 실증적으로 분석하였다.
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제2  이론  배경  선행연구 검토

1. 코로나19 팬데믹과 이행기 청년

성인 이행기인 청년기는 자신에게 적합한 삶의 방식을 탐색하고 새로운 가능성을 모색하는 시기로 교

육을 통한 역량의 개발, 노동시장으로의 진입, 사회적·경제적 독립, 새로운 가구의 형성 등 다양한 사회적 

과업을 수행하는 변화의 시기이다(Arnett, 2004). 2020년 1월 발발한 코로나19 팬데믹은 모든 이들의 일상

에 영향을 미쳤으나, 특히 독립된 성인이 되기 위해 미래를 준비하는 청년의 삶이 영역 전반에 더욱 큰 

영향을 미쳤다.

청년은 여성, 저임금, 저숙련·임시직 근로자 등과 함께 팬데믹의 경제적 충격이 집중된 집단이었다

(Beland et al., 2020; Montenovo et al., 2020; Power et al., 2020). 감염병 확산을 막기 위한 사회적 거리

두기와 봉쇄정책(Lock down)이 장기화되면서 업종별로는 대면서비스업, 종사상 지위별로는 임시·일용직

에서 즉각적인 고용 충격이 나타났고, 기업의 신규 채용은 줄줄이 연기되거나 중단되었다. 사회 초년생으

로 주변부 일자리에 종사하거나 구직을 준비하고 있던 청년층의 경우 이러한 일자리 감소로 인한 고용 타

격을 가장 직접적으로 받았다. 국내연구 결과, 고용 지표의 부정적 영향은 일부 청년층에게서 더욱 두드러

지게 나타났는데, 서비스직과 소규모 사업체에 종사하는 경우, 여성 청년인 경우, 재학 중인 경우(함선유 

외, 2022; 김유빈 외, 2022), 그리고 단축근무나 유연 근로 등 노동시간 감소에 유연하게 대처할 수 있는 

노동자원이 부족한 비수도권에 거주하는 청년의 경우(김유빈 외, 2022) 경제적 충격이 집중되어 나타났다.

이처럼 코로나19 팬데믹이 여타 경제위기와 가장 달랐던 지점은 감염병 확산을 막기 위해 시행된 물리

적·사회적 거리두기 조치와 대면 활동의 감소이다. 이에 코로나19 이전 대면 교육으로 진행되던 대학 교

육 역시 코로나19 첫해부터 전면 비대면 강의로 전환되었다. 전면 온라인 수업이라는 이례적인 교수-학습 

상황 속에 대학 교육은 큰 혼란을 경험하였다. 대학생의 비대면 강의 경험에 대한 연구 결과, 비대면 강의 

전환으로 많은 학생들이 집중력을 유지하는데 어려움을 겪거나 Zoom 피로를 경험하여 수업에 몰입감을 

느끼지 못하는 경우가 많았고, 교수 또는 동료와 원활한 상호작용에 어려움을 겪었다. 특히 전공에 따라 

실습이나 설계 또는 실험이 필요한 분야의 경우 충분한 지도가 이루어지지 못해, 향후 진로 준비를 위한 

충분한 교육 기회를 얻지 못했다(Asgari et al., 2021). 특히 대학 생활이 처음인 신입생의 경우 대면 수업 

지속으로 인해 시간 관리에 어려움을 느끼거나 자아존중감 저하, 무력감, 우울감을 겪는 경우도 보고되었

고(최현실, 2021), 이러한 부정적인 사고는 휴학이나 자퇴로 이어져(임경희, 2021) 청년의 역량 개발을 저

해하는 것으로 나타났다. 

학교와 직장은 청년의 인적자본을 향상하고 직업인으로서의 역량을 함양하기 위한 교육기관일 뿐만 아

니라 동료와 교류하며 사회적 기술(social skill)을 습득하고 사회성을 발달시키는 장이기도 하다. 성인기는 

자신을 중심으로 사회적 관계가 확장되는 시기이자, 조직의 규범과 가치를 내면화하고 직업 정체성을 형

성하여 생산성 있는 일원이 되어가는 ‘조직 사회화’가 일어나는 시기이다(최정원 외, 2022). Long et 

al.,(2022)은 사회적 관계의 네 가지 영역으로 사회적 네트워크, 사회적 지지, 사회적 상호작용과 친밀감을 

제시하였는데 코로나19 시기의 사회적 단절은 이 네 가지 관계 매커니즘의 전반적인 약화를 초래했다. 국

내 연구 역시 코로나19 전후 청년의 사회적 친분관계 만족도와 여가생활 만족도의 유의한 감소를 보고한 

바 있다(배정희, 2022).
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코로나19 시기의 사회적 단절, 건강에 대한 우려, 고용과 경제적 불안 등의 스트레스 요인은 불안과 외

로움, 우울과 같은 개인의 정신건강에도 부정적 영향을 미쳤다(Adams-Prassl et al., 2022; Rajkumar, 

2020). 졸업 이후 다양한 사회 경험을 통해 사회적, 경제적 독립을 준비하는 이행기 청년의 경우 여타 연

령 집단에 비해 이러한 정서적, 관계적 단절의 영향에 더욱 취약한 것으로 나타났다(McQuaid et al., 

2021; Verma et al., 2021; van der Velden et al., 2020). 이러한 경향은 국내 연구에서도 유사하게 나타난

다. 코로나19 시기 연령 집단별 불안과 스트레스 요인을 분석한 이래혁(2021)은 고령인구에 비해 청년이나 

중장년 집단에서 코로나19 스트레스 위험이 더 높게 나타남을 보고하였다. 또한 한국복지패널의 CESD-11 

척도를 활용하여 코로나19 전후 청년의 우울을 비교한 선행연구에서, 청년의 우울은 코로나19 이후 유의

하게 선형적으로 증가하였다(김이레 외, 2022; 배정희 2022). 우울의 청년 집단별 차이를 보다 면밀하게 살

펴본 배정희(2022)에 따르면 특히 대학 비진학, 수도권 거주, 여성 청년에서 우울 수준이 더 높은 것으로 

나타났다. 코로나19 시기의 우울, 불안, 스트레스는 같은 시기의 자살 생각에도 영향을 미친 것으로 나타

났는데(장우심, 2021), 텍사스 지역의 대형 소아과 병원의 11세~21세 청소년의 의료 데이터를 활용한 실증 

분석 결과, 특정 월에서 코로나 이전 시기 대비 코로나 이후 시기 자살 생각과 자살 시도 비율이 유의하

게 높게 관측되기도 하였다(Hill et al., 2021).

코로나19의 영향이 우울, 자살 생각과 같은 직접적인 정신건강의 충격으로 나타나지 않더라도, 코로나

19에 대한 두려움과 불안감은 주관적 행복이나 삶의 만족도로 측정되는 웰빙(well-being)과 행복에 부정적

인 영향을 미친다(Duong, 2021; 여유진, 2022). 성별과 연령 집단에 따라 코로나19 시기 생활만족도의 변

화를 분석한 고영근·안태현(2023)의 연구 결과 코로나19 시기 생활만족도 감소는 특히 여성과 청년층에서 

두드러지게 나타났다. 또한 최상미·주영선(2021)은 코로나19 시기 실직으로 인한 스트레스가 빈곤 청년의 

행복에 부정적 영향을 미쳐 삶의 질을 저해함을 밝혔다. 

선행연구 결과를 종합하면 팬데믹은 모두에게 피할 수 없는 영향을 미쳤으나, 특히 청년에게 더욱 뚜렷

한 상흔을 남긴 것으로 보인다. 코로나19가 청년의 삶에 미친 부정적 영향은 고용과 경제적 영역 뿐만 아

니라 교육과 역량, 심리·정서적 건강과 웰빙 등 삶의 비경제적 측면에서도 관측되었다. 특히 코로나19가 

청년의 고용에 미친 영향에 대한 연구들은 타 연령 집단 대비 청년 집단에서 고용의 부정적 영향이 더욱 

두드러지고, 청년 집단 내에서도 여성, 서비스직, 재학생, 비수도권 거주 청년에서 고용 충격이 집중되어 

나타났음을 밝혔다(함선유 외, 2022; 김유빈 외, 2022; 황선웅, 2022). 

한편, 삶의 비경제적 측면의 영향에 대한 기존 연구들은 여전히 추가적 심층적 분석이 필요한 실정이다. 

선행연구들은 횡단면 자료를 활용하여 코로나19 발생 이후의 역량, 우울, 행복, 삶의 만족도 등의 영향 요

인을 분석하거나 현상을 기술하는데 그쳤고(최현실, 2021; 임경희, 2021; 최상미·주영선, 2021), 청년만을 대

상으로 분석하여 코로나19의 비경제적 영향이 실제 청년 집단에서만 가중되었는지 확인하기 어려웠으며

(배정희, 2022; 최상미·주영선, 2021), 배정희(2022)를 제외하면 코로나19 영향의 청년 집단 내 격차를 확인

하지 못하는 한계가 있었다. 또한 선행연구에서 종속변수로 활용된 자아존중감, 사회적 관계, 불안, 우울, 

스트레스, 자살생각, 삶의 만족도, 행복 등 서로 유사하면서 상호관련성 높은 지표들이 삶의 어떠한 차원

의 위험과 역량을 나타내는지 그 의미가 모호하였다. 이 연구는 이후 설명할 ‘다차원 빈곤’의 관점에서 삶

의 비경제적 영역의 결핍 양상을 체계적으로 살펴보고자 하는 시도로, 코로나19 전후 청년 삶의 비경제적 

영역의 변화와 격차를 보다 면밀하게 살펴보고자 한다.
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2. 청년의 다차원  빈곤

전통적으로 빈곤은 절대적 수준에서 최저생계에 필요한 물질적 자원(소득)이 없는, ‘가난한 상태’로 인식

되었다. 이러한 접근은 일상생활에서 경험하는 빈곤의 실재를 정확하게 측정하지 못하고, 개인이 처한 다

양한 욕구에 대한 고려 없이 소득이라는 단일 기준만으로 빈곤을 평가한다는 비판을 받았다. 소득 빈곤은 

자원과 기회를 얻기 위해 필요한 경제적 구매력을 보여줄 뿐, 이외에 인간의 삶에 필요한 다양한 욕구를 

반영하기 어렵고 시장에서 구매하기 어려운 재화(건강 등)의 결핍을 직접 측정하는데 한계가 있다(변금선·

이혜림, 2021). 다차원적 빈곤은 단일 차원의 소득 빈곤 개념에서 나아가 교육, 건강, 주거, 행복 등 삶의 

전반을 포괄하여 자원의 결핍과 부족을 평가하기 위한 시도이다. 최근 청년정책과 관련한 논의 또한 청년

이 마주한 어려움을 단지 소득 빈곤이나 일자리 문제로 환원하는 것을 비판적으로 평가하며, 청년의 마주

하는 다차원적 빈곤과 박탈, 불안정에 주목해야 함을 지적하고 있다(김문길 외, 2017; 김선기 외, 2019; 변

금선･김기헌, 2019; 이용호 외, 2021). 

이에 이 연구는 변금선·이혜림(2021)의 청년의 다차원 빈곤 지표1)를 활용하여, 코로나19가 청년의 삶에 

비경제적 영역에 미친 취약성을 보다 체계적으로 살펴보고자 한다. 연구에 활용한 청년의 다차원 빈곤은 

경제, 교육·역량, 노동, 주거, 건강, 사회적 관계, 복지의 7개 영역의 15개 지표로 구성되어 있다. 다차원 

빈곤의 해석은 다차원 지표를 하나의 단일지수로 전환하는 방식이 이용되기도 하나, 이 연구에서는 지표

의 의미와 해석을 보다 명료하게 하기 위해 단일지수가 아닌 개별 지표를 활용하였다. 이 연구는 비경제

적 영역에 해당하는 교육·역량, 노동, 건강, 사회적 자본, 복지 영역의 각 지표 중, 코로나19 전후 변화가 

나타난 대표 지표를 선정하여 분석에 활용하였다. 최종적으로 연구 분석에 활용한 비경제적 영역의 다차

원적 빈곤 지표는 자아존중감, 우울, 사회적 관계망, 주관적 행복이다. 

제3  분석방법

1. 분석자료  분석방법

연구의 분석에는 한국보건사회연구원과 서울대학교 사회복지연구소의 한국복지패널조사 14~17차년도 

자료를 이용하였다. 한국복지패널조사는 조사 대상 가구와 개인의 소득, 교육, 경제 상태 등의 주된 인구

사회학적 특성과 함께, 다차원 빈곤을 구성하는 우울을 포함한 개인의 심리·정서적 상태나 삶의 만족도 

관련 변수를 포함하고 있어 이 연구에 적합하다. 문항은 가구와 개인의 인구사회학적 특성과 소득, 경제활

동 등에 대해서는 전년도 연간의 상태와 경험을 기준으로 응답하도록 되어 있고, 우울과 자아존중감 등 

개인의 심리·정서 상태와 만족도 관련 변수는 조사 현재 시점을 기준으로 응답하도록 설계되어 있다. 따

라서 전년도의 개인·가구 상태와 소득, 경제활동 정보와 이듬해의 자아존중감, 우울, 자살 생각, 만족도 등

의 심리·정서 관련 변수를 결합한 자료를 구축하여 조사 분석에 활용하였다. 코로나19 이전은 한국복지패

널 14차(2019년 조사, 조사 기준연도 2018년)와 15차 자료(2020년 조사, 조사 기준연도 2019년)를 이용하여 

1) 빈곤의 다차원성을 구성하는 영역과 측정변수, 측정 방법은 학자마다 상의하며 통일된 정의가 이루어진 바가 없다. 이 연구에

서 활용한 다차원적 빈곤 개념은 선행연구에서 제기되는 다차원 빈곤의 영역과 지표 선정의 모호성과 자의성을 보완하기 위

해 청년 연구 전문가, 활동가 등 36명을 대상으로 2라운드 델파이 조사를 실시하여 7개 영역 15개 지표를 선정한 결과이다(변

금선·이혜림, 2021). 자세한 내용은 <표 2>, 측정 방법은 <부록 1> 참고.
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분석하였고, 발생 이후는 16차(2021년 조사, 조사 기준연도 2020년) 17차(2022년 조사, 조사 기준연도 2021

년) 자료를 활용하여 분석하였다. 모든 분석에는 횡단면 가중치를 적용하였다.

한국의 코로나19 바이러스 확진은 2020년 1월 20일 최초 발생하였다. 이후 코로나19 확산 시기와 주요 

동향은 <표 1>과 같다. 한국복지패널의 14차 조사는 2019년 2월~5월 간 조사되어 코로나19 발생 이전 시

기를 반영한다. 일반적으로 한국복지패널의 연차별 조사는 각 년도 2월 또는 3월경 조사가 시작되어 상반

기 중 조사가 종료되지만, 코로나19의 영향을 받은 2020년은 6월 5일에 조사가 시작되어 9월 24일에 조사

가 종료되었다. 이에 동 기간 조사된 한국복지패널 15차 자료는 2019년의 개인·가구 특성 정보와 함께 1

차 유행(2020년 2월~5월) 이후 코로나19가 수도권으로 확산되던 2차 유행(2020년 8월~11월)시기의 심리정

서적 영향을 반영하고 있다고 볼 수 있다. 15차 자료의 조사 기간은 2020년 3월 팬데믹 선언 이후 사회적 

거리두기가 제도화되면서 다중이용시설의 운영이 통제되던 시기였고, 조사 기간 중 월별 평균 확진자 수

는 3천 명 가량이었다. 한국복지패널 16차 자료의 조사 시기는 2021년 3월 15일부터 2021년 6월 24일로, 

코로나19 3차 대유행과 4차 대유행 시기 사이에 조사되었다. 코로나19 발생 후 1년이 넘게 경과 된 시점

으로 코로나19와 사회적 거리두기의 장기화로 인한 국민적 피로도가 누적된 시기라고 할 수 있다. 16차 

자료 조사 기간 동안 월별 평균 확진자 수는 17,000명 가량이다. 17차 자료는 2022년 3월 28일부터 7월 2

일 사이에 수집되었으며 코로나 확진이 가장 극심했던 5차 유행(2020년 1월~2022년 4월)의 영향을 포함하

고 있다. 특히 2022년 3월은 코로나 최초 발생 이후 만 2년이 경과 된 시점으로, 월별 신규 확진자 수가 

약 1천만 명에 달하는 등 확산세가 정점에 달했던 시기이다. 해당 조사 기간 동안 월평균 확진자 수는 약 

85만 명에 달했다2). 

이 연구에서는 코로나19 전후 변화를 분석하기 위해, 분석 시점을 2018~2019년에 해당하는 코로나19 이

전시기, 2019~2020년에 해당하는 코로나19 초기 시기, 2020~2021년에 해당하는 코로나19 중기 시기로 구

분하였다.

〈표 1〉코로나19 확산 시기와 주요 동향

코로나19 확산 주요 동향

코로나19 1차 대유행

(2020.2.18.~2020.5.5.)

· 대구·경북 중심 확산

· 1차 사회적 거리두기 시행(고위험시설 운영 중단, 공공시설 운영 제한)

코로나19 2차 대유행

(2020.8.12.~2020.11.12.)

· 수도권 대유행

· 사회적 거리두기 2단계 격상(다중이용시설 운영중단·제한, 대규모 행사·모임 중단)1)

코로나19 3차 대유행

(2020.11.13.~2021.1.20.)

· 전국 확산

· 사회적 거리두기 2단계+a(수도권), 2.5단계 격상2)

· 마스크 착용 의무화 행정명령 시행

· 수도권 5인 이상 집합금지 행정명령 

코로나19 4차 대유행

(2021.6.23.~2021.12.)

· 델타변이 유행

· 사회적 거리두기 4단계 격상(수도권)3)

· 11월, 단계적 일상회복이 시작되었으나 12월부터 거리두기 강화

코로나19 5차 대유행

(2022.1~2022.4 중순)

· 오미크론 변이 유행

· 사회적 거리두기 완화, 2022년 4월 사회적 거리두기 전면 해제

  주 1) 8월 중 2단계, 2.5단계로 격상되었으며 10월 중 1단계로 완화됨

     2) 2020년 11월 7일 사회적 거리두기 단계 개편(5단계) 이후 기준임

     3) 2021년 7월 1일 사회적 거리두기 단계 개편(5단계→4단계) 이후 기준임

자료 1) 코로나19 대유행기간은 서울대학교병원(2022), 코로나19 백서 기준. 주요 동향은 전게서와 보건복지부. 2023.1.20. “코로

나-지난 3년간 감염병 대응의 변화”. 보도자료 참고 

2) 코로나19 확진자 수는 “코로나바이러스 감염증-19 전국 상황판”, 통계청, 2023년 8월 24일 접속, URL: https://kosis.kr/covid/covid_index.do을 

참고하여 월별 확진자 수를 평균하였다. 
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연구의 주된 분석 대상은 만 19세~34세에 해당하는 청년이다. 이는 「청년기본법」의 연령 정의를 고려

한 것이다. 나아가 팬데믹이 청년 집단에 미친 영향과 여타 경제활동인구 집단에 미친 영향을 비교 분석

하기 위해 35세~55세에 해당하는 인구집단을 중장년층으로 정의하고 청년층과 비교 분석하였다3). 

연구의 분석 방법은 다음과 같다. 첫째, 코로나19 전후 청년층의 다차원 빈곤 실태를 살펴보기 위해 

2018년~2021년의 연도별 다차원 빈곤율 변화에 대한 기술 통계를 살펴보았다. 코로나19 이전인 2018~2019

년의 변화를 감안 하여 코로나19 이후의 변화를 살펴보기 위해, 코로나19 초기의 변화(2020-2019년)에서 

코로나19 이전 시기의 변화(2019-2018)를 차감하여 코로나19 초기의 효과를 살펴보았고, 코로나19 중기의 

변화(2021-2020년)에서 코로나19 이전 시기의 변화(2019-2018)를 차감하여 코로나19 중기의 효과를 살펴보

았다. 둘째, 앞선 기술통계 모형과 동일한 방법으로 청년과 중장년을 비교하여 코로나19 시기 비경제적 영

역의 취약성이 청년 집단에서 더욱 높게 나타나는지를 살펴보았다. 셋째, 19세~34세로 정의되는 청년층은 

졸업, 취업, 결혼 등 다양한 이행과정을 포괄하는 만큼 하나의 동질적 집단으로 보기 어려운 측면이 있다. 

이에 코로나19 시기 비경제적 취약성이 청년의 성별, 거주 지역, 부모 배경에 따라 다르게 나타나는지를 

분석하였다. 마지막으로 다차원 빈곤 여부를 종속변수로 하고 주요 인구사회학적 특성과 시기변수를 투입

한 선형확률모형 분석을 통해 다차원 빈곤의 영향 요인을 분석하였다. 

제4  분석결과

1. 분석 상의 일반  특성

분석대상의 일반적 특성은 <표 2>와 같다. 2021년을 기준으로, 청년 중 여성은 47.7%, 중장년 중 여성

은 49.4%로 중장년의 여성비율이 다소 높았다. 연령의 평균값은 청년은 26.4세, 중장년은 49.4세이다. 교육

수준의 분포는 청년의 경우 고졸이하가 48.4%, 전문대졸 18.6%, 4년제 졸 29.7%, 대학원 이상이 2.9%였고, 

중장년은 고졸이하가 39.1%, 전문대졸 19.8%, 4년제 졸 35.6%, 대학원 이상이 5.6%였다. 청년의 경우 대졸 

비율이 낮아 아직 교육을 종료하지 않은 특성이 드러난다. 거주지역은 청년의 경우 대도시 45.3%, 중소도

시 47.5%, 읍면동 거주가 7.3%이었고, 중장년의 경우 대도시 41%, 중소도시 51.2%, 읍면동 7.8%로 청년의 

대도시 거주비율이 높게 나타났다. 이는 학업과 교육을 위해 도시 거주 비중이 높은 청년층의 특성이 반

영된 것으로 보인다. 배우자가 있는 경우는 청년이 15%, 중장년이 76.9%로 두 연령 집단간 비율 차이가 

크게 나타났다. 경제활동상태는 청년의 경우 정규직 36.8%, 비정규직 24.8%, 실업 3.7%, 재학 13.8%, 비재

학 20.8%이고 중장년은 정규직 48%, 비정규직 31.8%, 실업 1.9%, 비재학 18.4%이었다. 청년의 경우 중장

년에 비해 정규직 비율이 낮고, 실업 비율이 높으며, 비경제활동인구 비율이 높았다. 1인가구 비율은 청년

이 12.5%, 중장년이 6.8%로 집단간 차이가 비교적 크게 나타났는데 이 역시 학업과 교육을 위해 원가족에

서부터 독립하여 이주하는 청년의 특성이 드러나는 부분이다. 저소득 비율은 청년이 9%, 중장년이 7.9%로 

청년 빈곤 비율이 높았다. 가족 배경의 경우 청년은 부학력 고졸이상이 82.3%, 중장년은 부학력 고졸이상

이 43%로 역시 집단 간 차이가 컸다.4)

3) OECD는 노동연령인구(working age population)를 만 15~64세에 해당하는 인구로 정의하고, 15~24세를 교육 이후 노동시장에 

갓 진입한 사회초년생으로, 만 25~54세를 핵심노동연령(prime working age)으로, 만 55~64세를 커리어의 정점을 넘어 은퇴를 

준비하는 연령집단으로 구분한 바 있다. 이 연구는 청년기본법의 청년 연령과 OECD의 핵심노동연령을 기준으로, 만 19~34세

에 해당하는 인구집단을 청년으로, 35세~54세에 해당하는 인구집단을 중장년으로 구분하여 분석하였다.

4) 중장년의 경우 부학력의 모름, 무응답 응답이 높음으로 해석에 주의가 필요함.
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〈표 2〉분석 상 일반  특성
(단위: %. 세)

2. 청년의 다차원  빈곤 지표의 변화

코로나19 전후의 다차원적 빈곤 지표의 변화는 다음과 같은 방법으로 살펴보았다. 먼저 분석 기간에 해

당하는 2018~2021년의 각 연도별 다차원적 빈곤 지표의 빈곤율을 살펴보았다. 이후 t년도에서 t-1년도의 

지표 빈곤율을 차감하여 코로나 이전 시기(2019-2018, t0), 코로나 초기 시기(2020-2019, t1), 코로나 중기 

시기(2021-2020, t2)의 빈곤율의 변화를 살펴보았다. 마지막으로 코로나 초기와 중기의 빈곤 증감에서 코로

나19 감염병이 없던 시기의 빈곤 증감을 차감하여 코로나19 이전 기간 시간에 따라 다차원적 빈곤 지표가 

변화하는 부분을 제거한 이후의 변화를 살펴보았다.

<표 3>의 분석 대상은 청년이다. 청년의 다차원적 빈곤 지표의 빈곤율을 살펴보면 다음과 같다. 경제 

적 차원의 소득 빈곤, 순자산 빈곤, 부채 부담 지표의 경우 소득 빈곤을 제외하고는 코로나19 초기와 중기 

시기에 빈곤 증가가 두드러지지 않았다. 소득 빈곤은 경우 코로나19 이전에는 감소하였으나, 코로나19 초

기에 0.4%p, 중기에 0.8%p가량 꾸준히 증가하여 코로나19 이전의 추세를 제외하고도 코로나19 이후 소득 

빈곤이 증가하는 양상을 보였다. 

교육·역량은 다차원 빈곤의 영역 중 빈곤율이 가장 높게 나타나는 영역이다. 니트의 경우 코로나19 초

기의 충격이 상대적으로 강하게 나타났다. 니트는 코로나19 이전 감소추세였으나, 코로나19 초기 3.2%p 

증가하고, 코로나 중기 3.1%p 감소하여 코로나 중기에는 코로나 이전과 비슷한 수준으로 나타났다. 한편, 

자아존중감 빈곤의 경우 코로나19 초기와 중기 모두 지속적으로 증가하였는데, 모든 지표 중 코로나19 시

기 동안 빈곤율이 가장 큰 폭으로 상승하여 주목할 필요가 있다. 

노동 영역의 실업과 고용안정 지표는 코로나19 초기에는 빈곤율이 소폭 감소하였으나 코로나19 중기에

구분
2018년 2019년 2020년 2021년

청년 중장년 청년 중장년 청년 중장년 청년 중장년

사례 수 1,850 3,760 1,777 3,436 1,717 3,248 1,722 3,102 

성별 여성 47.9 49.1 47.6 49.4 47.5 49.3 47.7 49.4 

연령 연령(sd) 26.1(4.59) 45.2(5.86) 26.1(4.60) 45.4(5.76) 26.2(4.59) 45.7(5.71) 26.4(4.56) 45.8(5.73)

본인

교육수준

고졸 이하 50.1 44.2 49.8 42.0 48.8 40.0 48.8 39.1 

전문대 졸 18.9 17.6 18.4 18.4 18.7 18.5 18.6 19.8 

4년제 졸 27.8 32.7 28.6 33.9 29.5 35.7 29.7 35.6 

대학원 이상 3.2 5.5 3.2 5.7 3.1 5.8 2.9 5.6 

거주지역

대도시 45.5 42.7 46.1 42.1 45.8 41.2 45.2 41.0 

중소도시 46.9 50.0 46.7 51.0 46.7 51.8 47.5 51.2 

읍면동 7.6 7.3 7.2 6.9 7.6 7.0 7.3 7.8 

혼인상태 기혼 17.9 80.4 16.4 79.4 16.2 78.6 15.0 76.9 

경제

활동

상태

경활

정규직 35.9 48.6 36.4 48.3 35.8 49.1 36.8 48.0 

비정규직 24.3 29.7 24.4 31.0 22.6 28.2 24.8 31.8 

실업 3.4 1.4 3.5 1.3 3.0 2.3 3.7 1.9 

비경활
재학 14.6 0.0 14.7 - 13.8 - 13.8 0.0 

비재학 21.8 20.3 21.1 19.4 24.8 20.5 20.9 18.4 

1인가구 1인가구 8.2 4.8 10.3 5.0 11.1 5.5 12.5 6.8 

저소득 여부 저소득 7.8 7.7 7.3 7.2 8.4 8.2 9.0 7.9 

가족배경
부학력 중졸 이하 23.1 60.7 20.3 59.4 19.6 57.9 17.7 57.0 

부학력 고졸 이상 76.9 39.3 79.7 40.6 80.4 42.1 82.3 43.0 
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는 빈곤율이 증가하는 추세를 보였는데, 실업에 비해 고용안정이 코로나19 중기에 더욱 큰 폭으로 악화되

는 경향을 보였다.

주거 영역의 최저주거기준과 비적정 주거 지표의 경우, 적정 면적의 주거를 의미하는 최저주거기준은 

코로나 이전, 초기, 중기 시기 일관되게 빈곤이 감소하는 추세를 보였고, 비적정 주거의 경우 코로나19 중

기에 다소 빈곤율이 증가하는 경향을 보였다. 

건강 영역의 우울, 자살 생각, 미충족 의료 지표의 경우 코로나19 초기에는 빈곤율이 소폭 감소하였으

나 코로나19 중기에 빈곤율이 증가하여 그 영향이 시기가 지남에 따라 누적적으로 나타났다. 특히 우울의 

경우 코로나19 이전의 추세를 차감한 이후에도 코로나19 이후 빈곤율의 증가가 상대적으로 크게 나타났는

데, 이는 코로나19 확산으로 인한 사회적 거리두기 등의 행동양식 변화와 경제적 어려움이 이행기 청년에 

정신건강에 부정적 영향을 미쳤다는 선행연구의 결과와도 일치한다(김이레 외, 2022; 배정희 2022).

사회적 친분관계 만족도 지표로 측정된 사회적 관계 빈곤의 경우 상대적으로 코로나 초기의 빈곤율이 

더욱 가파르게 증가했다. 사회적 관계 빈곤율은 코로나 이전 다소 감소 추세(-0.6%p)를 보였으나, 2019년 

2.2%에서 2020년 4.2%로 큰 폭으로 증가하여 2021년에는 4.1%로 그 수준이 유지되었다. 

마지막으로 복지 차원에서 식생활 결핍 경험은 코로나 전후 큰 변화가 없었으나 주관적 행복의 경우 

사회적 관계와 유사하게 코로나 초기의 빈곤율이 상대적으로 큰 폭으로 증가하였다. 

이 연구에서 특히 주목하는 다차원적 빈곤은 교육·역량, 건강, 사회적 관계, 복지 등 비경제적 차원의 

빈곤이다. 그중 추후 분석에서는 <표 3>에서 코로나19 전후 청년의 취약성이 포착된 자아존중감, 우울, 사

회적 관계망, 주관적 행복 4개의 지표를 중심으로 살펴보았다. 해당 지표들은 코로나19 이전 추세를 제외

한 이후에도 코로나19 이후 다차원 빈곤이 증가한 것으로 나타났다. <표 2>에서 살펴본 바와 같이 다차원

적 빈곤의 세부 지표 중 청년의 교육·역량 수준과 함께 경제활동 상태를 나타내는 니트 지표에서도 코로

나19 이후 빈곤율의 증가가 포착되었다. 하지만 코로나19 이후 시행된 사회적 거리두기와 그에 따른 취업

장벽으로 인한 청년층의 경제적 어려움의 양상은 기존의 통계자료와 선행연구를 통해 밝혀진 바 있어, 이 

연구의 분석에서는 별도로 다루지 않았다. 주거영역의 빈곤 악화 양상 또한 포착되었으나, 원가족에서 독

립하지 않고 부모와 동거하는 경우가 많은 청년의 특성과 청년의 주거환경의 선택권이 제한적이며 단기간

에 변화가 어렵다는 점을 고려하여 주거 관련 지표 역시 주된 분석 대상에서 제외하였다. 이에 향후 분석

에서는 이 연구의 관심 지표인 자아존중감, 우울, 사회적 관계망, 주관적 행복의 4개 지표를 중심으로 청

년의 비경제적 영역의 취약성을 보다 심층적으로 살펴보았다.

〈표 3〉코로나19 후 청년의 다차원 빈곤 지표의 변화
(단위: %)

다차원적 빈곤 연도별
코로나19 

이전

코로나19 

초기

코로나19 

중기

코로나19 이전 

추세를 제외한 

코로나 초기 효과

코로나19 이전 

추세를 제외한 

코로나 중기 효과

영역 지표 2018 2019 2020 2021 19-18(t0) 20-19(t1) 21-20(t2) t1-t0 t2-t0

경제

소득 빈곤 6.3 5.4 5.8 6.6 -0.8 0.4 0.8 1.2 1.6 

순자산 빈곤 2.1 2.0 1.9 1.4 -0.1 -0.1 -0.6 0.0 -0.5 

부채부담 1.9 1.3 2.3 1.2 -0.5 1.0 -1.1 1.5 -0.6 

교육·역량
니트5) 25.1 24.6 27.8 24.7 -0.6 3.2 -3.1 3.8 -2.5 

자아존중감6) 23.0 20.4 20.9 24.8 -2.7 0.5 3.9 3.2 6.6 

노동
실업 3.4 3.5 3.0 3.7 0.1 -0.5 0.7 -0.6 0.6 

고용안정 24.3 24.4 22.6 24.8 0.1 -1.8 2.2 -1.9 2.1 
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3. 비경제  역의 취약성: 청년과 장년의 비교

코로나19로 인한 비경제적 영역의 취약성이 청년 집단에서 더욱 두드러지게 나타난 것인지를 살펴보기 

위해 <표 4>는 청년과 중장년의 코로나19 이전과 이후의 다차원 빈곤 변화를 비교하였다. 다차원 빈곤은 

앞서 살펴본 비경제 영역의 지표인 자아존중감, 우울, 사회적관계망, 주관적 행복의 빈곤율을 중심으로 살

펴보았다. 2021년 기준 자아존중감은 고용안정과 함께 빈곤율이 가장 높은 지표였다. 청년과 중장년의 자

아존중감 빈곤을 비교한 결과 코로나19 이전과 이후 모든 시기에서 중장년에 비해 청년의 빈곤율이 높았

다. 청년의 자아존중감 빈곤율은 코로나19 이후 지속적으로 증가하였으며 특히 코로나19 중기에 큰 폭으

로 증가한 반면, 중장년의 경우 코로나19 이전과 초기에는 빈곤 감소추세를 유지하다가 코로나19 중기에 

증가하는 경향을 보였다. <표 4>에서 코로나19 이전 추세를 차감한 코로나19 이후의 영향을 살펴보면 코

로나 초기와 중기 모두 중장년에 비해 청년에서 상대적으로 자아존중감 빈곤 증가가 더욱 크게 나타난 것

으로 볼 수 있다.

우울의 경우, 코로나 초기에는 중장년의 우울이 높고, 코로나 중기에는 청년의 우울이 다소 높아 일관

되지 않는 경향을 보였다. 청년의 우울은 2018년 7.7%에서 코로나 초기까지 지속적으로 감소(2020년 

5.7%)하다가 코로나 중기에 다시 7.4%로 반등하는 추세를 보였고, 중장년의 경우 코로나 전후 6.2%~6.8%

대로 수준의 증감이 있지만 변화의 폭은 상대적으로 크지 않았다. 코로나19 이전 추세를 차감한 영향을 

살펴보면 특히 코로나 중기 중장년에 비해 청년 집단에게서 우울이 큰 폭으로 증가했다.

사회적 관계망의 빈곤율은 청년에 비해 중장년에서 다소 높았으나, 코로나 중기에 그 격차가 줄어들었

고 청년과 중장년 모두 코로나 초기의 부정적 영향이 크게 나타났다. 코로나19 이전 추세를 차감한 영향

을 살펴보면 코로나 초기에는 청년이 중장년에 비해 사회적 관계망 빈곤이 더욱 큰 폭으로 증가했고, 중

기에는 중장년의 경우 사회적 관계망 빈곤이 감소한 반면 청년은 여전히 증가하는 추세를 보였다.

주관적 행복는 코로나19 초기까지는 중장년의 빈곤율이 높았으나, 코로나19 중기에는 청년의 빈곤율이 

더 높았다. 주관적 행복 역시 청년과 중장년 모두에서 코로나 초기의 부정적 영향이 상대적으로 크게 나

타났는데, 특히 청년의 경우 2018년 주관적 행복 빈곤율이 2.2%였으나, 코로나19 이후인 2020년에는 4.7%

로 배로 증가하였다. 코로나19 이전 추세를 차감한 결과 코로나19 초기에는 중장년이 청년에 비해 주관적 

행복 빈곤이 상대적으로 큰 폭으로 증가하였으나, 코로나 19 중기에는 중장년의 감소 폭이 더욱 컸다. 전

반적인 추세 변화를 살펴보면 청년과 중장년 모두 사회적 관계망과 주관적 행복 빈곤율의 경우 2020년 이

5) 니트 중 구직 니트는 노동영역의 실업 지표와 중복되지만 ‘니트’의 지표를 통해 경제활동 상태 자체 보다는 일과 교육·훈련, 

구직활동 등 사회적 활동으로부터의 배제를 측정하고자 하여 별도의 개별 지표로 활용하였다. 

6) 정신보건 영역에서 자아존중감 변수는 우울, 불안과 함께 정신건강을 측정하는 지표로도 활용된다. 자아존중감은 긍정적 심리

자본으로 개인이 주도적으로 삶을 이끌어나가는데 필수적인 정신건강의 요소로도 해석되나(김이레 외, 2022), 이 연구에서는 청년

의 ‘건강’이 아닌 ‘역량’에 해당하는 지표로 보았다.

주거
최저주거기준 10.8 8.8 7.5 7.5 -2.0 -1.3 -0.1 0.7 2.0 

비적정 주거 3.3 3.0 3.4 4.1 -0.3 0.4 0.7 0.6 0.9 

건강

우울 7.7 6.3 5.7 7.4 -1.4 -0.7 1.7 0.7 3.1 

자살생각 1.8 1.2 0.8 1.1 -0.6 -0.4 0.3 0.2 0.9 

미충족 의료 0.2 0.3 0.2 0.4 0.1 -0.1 0.2 -0.2 0.1 

사회적 관계 사회적 관계망 2.7 2.2 4.2 4.1 -0.6 2.1 -0.2 2.6 0.4 

복지
식생활 결핍 1.5 1.4 1.2 1.6 0.0 -0.2 0.3 -0.1 0.4 

주관적 행복 2.2 2.6 4.7 4.2 0.4 2.1 -0.5 1.6 -0.9 
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후 감소세로 다소 회복되고 있는 것으로 보이나, 자아존중감과 우울의 경우 코로나 2020년 이후 지속적으

로 빈곤이 심화되고 있다. 

〈표 4-1〉청년과 장년의 코로나19 시기 비경제  역 빈곤 지표의 변화(1)
(단위: %)

<표 4-2> 청년과 장년의 코로나19 시기 비경제  역 빈곤 지표의 변화(2)
(단위: %)

〔그림 1〕 청년과 장년의 코로나19 후 다차원 빈곤 지표의 변화

정리하자면, 네 가지 비경제적 영역의 빈곤 지표 중 중장년에 비해 청년의 빈곤이 뚜렷하게 높게 나타

나는 지표는 자아존중감이었다. 우울은 청년과 중장년의 빈곤율이 비슷했고, 사회적 관계망과 주관적 행복 

경우 2019년까지는 중장년의 빈곤 비율이 청년에 비해 더 높게 나타나다가 코로나19 이후인 2020년부터 

그 격차가 줄어들거나 반등되는 경향을 보였다. 상대적 변화를 살펴보면, 자아존중감과 우울은 코로나19 

중기에 청년이 중장년에 비해 빈곤율 다소 큰 폭으로 증가하였고, 사회적 관계망과 주관적 행복은 코로나 

전기에 청년이 중장년에 비해 빈곤율이 다소 큰 폭으로 증가하였다. 특히 사회적 관계망과 주관적 행복 

비경제적 영역의 

다차원적 빈곤 지표

연도별

2018 2019 2020 2021

청년 중장년 청년 중장년 청년 중장년 청년 중장년

자아존중감 23.0 21.5 20.4 18.7 20.9 17.9 24.8 20.6 

우울 7.7 6.2 6.3 6.4 5.7 6.2 7.4 6.8 

사회적 관계망 2.7 3.2 2.2 3.3 4.2 4.7 4.1 4.1 

주관적 행복 2.2 4.0 2.6 3.5 4.7 5.0 4.2 3.2 

다차원적 빈곤 지표

코로나19 이전 코로나19 초기 코로나19 중기
코로나19 이전 추세를 제외한 

코로나 초기 영향

코로나19 이전 추세를 제외한 

코로나 중기 영향

19-18(t0) 20-19(t1) 21-20(t2) t1-t0 t2-t0

청년 중장년 청년 중장년 청년 중장년 청년 중장년 청년 중장년

자아존중감 -2.7 -2.8 0.5 -0.8 3.9 2.7 3.2 2.0 6.6 5.5 

우울 -1.4 0.3 -0.7 -0.2 1.7 0.6 0.7 -0.5 3.1 0.3 

사회적 관계망 -0.6 0.1 2.1 1.4 -0.2 -0.5 2.6 1.3 0.4 -0.6 

주관적 행복 0.4 -0.5 2.1 1.5 -0.5 -1.8 1.6 2.0 -0.9 -1.3 
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빈곤은 코로나 중기에 두 집단 모두에서 감소하는 경향을 보였는데, 빈곤의 감소는 청년에 비해 중장년 

집단에서 상대적으로 더욱 큰 폭으로 나타났다. 

4. 비경제  역의 취약성: 청년 집단 내 차이

만 19세~34세의 연령 집단으로 정의되는 청년기는 생애과정상 졸업, 취업, 독립, 결혼 등 다양한 이행과

정에 노출되는 시기인 만큼 단일하고 동질적인 집단으로 간주하기 어려운 측면이 있다. 선행연구에 따르

면 코로나19의 영향은 기존의 사회적 격차를 더욱 강화하는 방식으로 영향을 미쳤고(손병돈·문혜진, 2021), 

청년에 미친 경제적 충격은 특히 여성과, 중소도시 거주 청년에게서 집중되어 나타났다(함선유 외, 2022; 

김유빈 외, 2022). 이에 성별과 거주지역, 그리고 가족 배경 변수를 중심으로 청년 집단 내의 코로나19 영

향의 차이를 살펴보았다. 성별은 남성과 여성으로 구분하였고, 거주지역은 학업과 취업을 위해 수도권과 

서울로 이동하는 청년의 특성을 반영하여 서울과 비서울로 구분하였다. 마지막으로 가족 배경의 경우 부

의 학력이 중졸인 경우 부가 저학력인 것으로, 고졸 이상인 경우 고학력인 것으로 구분하였다.

<표 5>의 기술통계에서 자아존중감 빈곤율은 여성, 서울거주, 부학력이 낮은 청년에게서 더 높았다. 여

성과 남성 모두 코로나19 초기에 비해 코로나19 중기에 자아존중감 빈곤이 더 큰 폭으로 증가했는데 특히 

코로나 중기 남성의 빈곤이 비교적 큰 폭으로 증가하였다. 코로나19 이전 시기를 고려하면 성별, 지역별 

격차는 코로나19 이후 줄었으나, 자아존중감의 부모 배경에 따른 격차는 코로나19 이전 시기에 비해 이후

에 대폭 증가하였다. 특히 저소득층의 경우 코로나 초기 자아존중감 빈곤이 매우 큰 폭으로 증가하였고, 

코로나 중기에도 지속적인 빈곤의 증가세를 보인 반면, 고소득층의 경우 코로나19 중기에서야 자아존중감 

빈곤이 다소 증가하는 경향을 보였다. 

우울 또한 자아존중감과 동일하게 여성, 서울, 부 저학력에서 더 높았다. 코로나19 시기 청년 여성의 우

울이 높게 나타난 점은 선행연구를 통해 드러난 사실이다(김이레 외, 2022; 배정희 2022). 하지만 코로나19 

이전의 추세를 고려할 때, 여성의 우울 빈곤은 코로나19 이전부터 높았고 코로나19 시기 증감을 반복한 

반면, 남성의 우울은 코로나19 초기 비교적 큰 폭으로 증가하여 코로나 중기까지 지속되었다. 

지역별 우울의 추세는 상이한 양상을 보인다. 비서울의 경우 2019년에 비해 코로나19 이후 시기에서 우

울 빈곤이 오히려 낮았지만, 서울의 경우 코로나19 이전에는 비서울과 비슷한 우울 수준을 보였으나 코로

나19 이후 우울 빈곤이 지속적으로 높아졌다. 이에 코로나19 이후 서울과 비서울 간의 우울 빈곤의 격차

가 더욱 심화되었다. 코로나19 이후 부모 배경에 따른 우울의 격차 또한 나타나는데, 부학력이 높은 경우

코로나19 초기까지 우울이 지속적으로 감소하다가 코로나 중기 다소 증가하는 추세를 보였고 부학력이 낮

은 경우 코로나19 초기부터 우울 빈곤이 지속적으로 증가하였다. 

사회적 관계망 빈곤은 성별과 부모 배경에 따른 차이가 뚜렷했다. 사회적 관계망 빈곤은 남성과 부학력

이 낮은 집단에서 더 높았으며 지역별 차이는 일관되지 않았다. 코로나19 이전 추세를 고려하였을 때 사

회적 관계망 빈곤을 코로나 초기에 가파르게 증가하는 경향을 보였는데 특히 그 영향이 여성과 부학력이 

높은 경우 비교적 큰 폭으로 증가하였다. 부 학력이 낮은 경우 부 학력이 높은 집단에 비해 사회적 관계

망이 취약할 확률이 높았고, 이러한 부모 배경에 따른 격차는 코로나19가 심화되면서 점차 커졌다. 

주관적 행복 빈곤은 남성과 부의 학력이 낮은 집단에서 더 높았으며 지역별 차이는 일관되지 않았다. 

주관적 행복 빈곤 역시 사회적 관계망과 동일하게 코로나 초기에 빈곤율이 비교적 큰 폭으로 증가하였는

데 특히 남성, 서울 거주, 부 학력이 저학력인 경우 그 영향이 크게 나타났다. 



이혜림･변금선/코로나19와 청년의 다차원 빈곤: 비경제적 영역의 취약성을 중심으로  249

분석 결과, 코로나19 전후 비경제적 영역 빈곤 지표의 성별, 지역별, 부모 배경별 차이는 지표의 특성별

로 이질적으로 나타났다. 먼저 성별을 중심으로 살펴보면 자아존중감과 우울 빈곤은 여성 청년이 더 높았

고, 삶의 만족도 항목으로 측정된 사회적 관계망과 주관적 행복의 경우 남성 청년의 빈곤 수준이 상대적

으로 더 높았다. 자아존중감과 우울의 경우 코로나19 이후 성별 격차가 다소 줄어드는 경향을 보였으나, 

사회적 관계망과 주관적 행복의 성별 차이 변화는 일관된 추세를 나타내지 않았다. 지역별로 살펴보면, 비

서울에 비해 서울에서 모든 시기 청년의 자아존중감과 우울 빈곤이 일관되게 높았다. 특히 우울 빈곤은 

코로나19가 심화될 수록 서울에서 더 큰 폭으로 증가하여 서울과 지방의 격차가 더욱 커졌다. 사회적 관

계망과 주관적 행복의 경우 지역별 격차의 추세는 뚜렷하지 않았다. 마지막으로 부모 배경별 격차는 모든 

변수에서 뚜렷하게 나타났다. 특히 자율성, 사회적 관계망, 우울 빈곤의 경우 부 학력이 낮은 경우 모든 

시기에서 빈곤율이 높았다. 

구분
연도별

코로나19 

이전

코로나19 

초기

코로나19 

중기

코로나19 이전 

추세를 제외한 

코로나 초기 효과

코로나19 이전 

추세를 제외한 

코로나 중기 효과

2018 2019 2020 2021 19-18(t0) 20-19(t1) 21-20(t2) t1-t0 t2-t0

자아

존중감

전체 23.0 20.4 20.9 24.8 -2.7 0.5 3.9 3.2 6.6 

성별
여성 26.3 24.4 22.4 25.9 -1.9 -2.0 3.5 -0.1 5.3 

남성 19.9 16.5 19.4 23.8 -3.4 2.9 4.3 6.3 7.7 

지역별
비서울 22.0 18.1 19.5 23.1 -3.9 1.4 3.6 5.3 7.5 

서울 26.8 28.5 26.0 31.0 1.7 -2.5 5.1 -4.2 3.4 

가족

배경

부 저학력 27.9 21.9 29.9 31.4 -5.9 8.0 1.4 13.9 7.4 

부 고학력 22.0 19.9 18.5 23.3 -2.1 -1.4 4.8 0.8 6.9 

우울

전체 7.7 6.3 5.7 7.4 -1.4 -0.7 1.7 0.7 3.1 

성별
여성 10.1 9.9 8.2 11.0 -0.1 -1.7 2.8 -1.6 2.9 

남성 5.4 2.8 3.3 3.8 -2.6 0.4 0.6 3.0 3.2 

지역별
비서울 7.6 6.2 4.7 6.1 -1.3 -1.5 1.4 -0.2 2.7 

서울 8.3 6.7 9.1 12.2 -1.6 2.4 3.1 4.0 4.7 

가족

배경

부 저학력 8.6 6.3 7.3 9.8 -2.3 1.0 2.4 3.3 4.7 

부 고학력 7.2 6.5 5.4 7.2 -0.7 -1.1 1.8 -0.4 2.5 

사회적 

관계망

전체 2.7 2.2 4.2 4.1 -0.6 2.1 -0.2 2.6 0.4 

성별
여성 3.2 1.6 3.8 3.5 -1.6 2.2 -0.3 3.8 1.3 

남성 2.2 2.7 4.7 4.7 0.5 2.0 0.0 1.5 -0.5 

지역별
비서울 2.4 2.1 4.3 3.9 -0.4 2.3 -0.5 2.7 -0.1 

서울 3.7 2.5 3.9 5.0 -1.2 1.4 1.1 2.6 2.3 

가족

배경

부 저학력 4.9 3.9 6.5 8.2 -1.0 2.7 1.7 3.7 2.7 

부 고학력 2.2 1.7 3.7 3.2 -0.5 2.0 -0.5 2.5 -0.1 

주관적 

행복

전체 2.2 2.6 4.7 4.2 0.4 2.1 -0.5 1.6 -0.9 

성별
여성 2.0 2.8 3.8 4.2 0.8 1.0 0.4 0.3 -0.4 

남성 2.4 2.5 5.6 4.3 0.1 3.0 -1.2 2.9 -1.4 

지역별
비서울 3.4 4.6 7.8 6.8 1.3 3.1 -1.0 1.9 -2.2 

서울 1.9 2.3 4.2 3.7 0.4 1.9 -0.5 1.6 -0.8 

가족

배경

부 저학력 2.5 3.0 5.4 5.3 0.5 2.4 -0.1 1.9 -0.7 

부 고학력 1.8 2.3 3.8 2.3 0.4 1.5 -1.5 1.1 -2.0 

〈표 5〉코로나19 시기 청년의 비경제  역 빈곤 지표의 변화: 성별, 지역별, 가족 배경별
(단위: %)
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5. 코로나19와 청년의 비경제  역의 취약성

앞서 기술 통계를 통해 살펴본 코로나19와 청년의 비경제적 영역의 취약성 변화 결과를 종합하기 위해, 

자아존중감, 우울, 사회적 관계, 주관적 행복 빈곤을 종속변수 하여 코로나 이전(2019년), 초기(2020년), 중

기(2021년)의 각 시기별 영향을 살펴보았다. 2018년도 대비 2019년도의 영향, 2019년도 대비 2020년도의 

영향, 2020년도 대비 2021년도의 영향을 살펴보기 위해 두 개 연도를 결합한 균형패널을 구축하고, 전년도

는 0, 다음 연도는 1의 값을 갖는 시기 더미 변수를 생성하였다. 분석에는 청년과 중장년 구분변수, 시기 

더미 변수, 시기와 청년 여부의 교차 변수를 투입하였다. 이밖에 개인 특성 변수인 성, 연령, 학력, 거주지

역, 혼인상태, 가구 유형 등을 통제하였으며 이에 더해 현재 소득과 경제활동상태를 단계적으로 통제하였

다. 이 연구모형과 같이 종속변수가 이분 변수인 경우 프로빗(probit regression model), 또는 로짓모델

(logistic regression model)을 적용하는 것이 적절하지만 해석의 편의를 위하여 선형확률모형(linear 

probability model)을 적용하여 분석하였다. 

<표 6>은 시기 변수와 통제변수를 모두 투입한 통합모형의 결과로 분석 결과는 청년 여부와 시기 더미, 

교차항을 중심으로 보고하였다. 분석 결과 주요 인구 사회학적 특성과 소득, 고용 변수를 통제한 이후에도 

청년과 중장년의 비경제적 영역의 취약성은 통계적으로 유의미한 차이가 있었다. 코로나19 전후의 모든 

시기에서 청년은 중장년에 비해 비경제적 영역의 빈곤 확률이 낮았는데, 이는 청년층에서 소득과 고용의 

충격이 두드러졌던 경제적 영역의 빈곤과는 상반된 결과이다7). 특히 자아존중감의 경우 <표 3>의 기술통

계에서는 중장년에 비해 청년의 빈곤이 높았으나, <표 4>에서 다차원 빈곤에 영향을 미치는 주요 변수들

을 통제하였을 때는 연령의 효과가 반대로 나타났다. 즉, 앞선 기술통계에서 나타난 청년과 중장년의 자아

존중감 차이는 연령 자체의 효과라기 보다 각 연령 집단이 가진 연령 이외의 특성에서 비롯된 차이일 수 

있다. 실제로 4개의 종속변수 모형 모두에서 혼인상태, 1인 가구 여부 등의 개인 특성 변수와 경제활동상

태와 같은 고용 관련 통제변수가 모두 통계적으로 유의하게 나타났다. 

시기 더미 변수를 살펴보면, 청년과 중장년을 포함한 전체 집단에서 자아존중감은 코로나 중기인 2020

년 대비 2021년에 낮을 확률이 높아 코로나 중기의 영향이 드러났고, 사회적 관계와 주관적 행복의 경우 

2019년 대비 2020년에 낮을 확률이 높아 코로나 초기의 영향이 드러났다. 한편, 주관적 행복이 낮을 가능

성은 2020년 대비 2021년에 유의하게 감소하였는데, 이는 코로나 중기시기 청년과 중장년 모두 주관적 행

복의 취약성이 감소하였던 기술통계의 방향과(<표 3>)과 일치한다. 한편 코로나19 시기와 청년의 교차항

은 통계적으로 유의하지 않아 청년 여부가 종속변수에 미치는 영향은 코로나19 시기에 따라 달라지지 않

는 것으로 나타났다. 

7) 경제적 영역의 지표인 소득, 고용안정 빈곤여부를 종속변수로 투입하여 동일한 분석모형을 분석한 결과 청년여부 변수는 소득

빈곤에서는 유의하지 않았고 고용안정의 경우, 청년에 비해 중장년의 빈곤 확률이 더욱 높았다.



이혜림･변금선/코로나19와 청년의 다차원 빈곤: 비경제적 영역의 취약성을 중심으로  251

구분
자아존중감 낮음 우울 높음 사회적 관계 낮음 주관적 행복도 낮음

18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21

청년여부

(ref: 중장년)
-0.097*** -0.093*** -0.092*** -0.025*** -0.044*** -0.050*** -0.015** -0.027*** -0.020*** -0.037*** -0.038*** -0.026***

시기더미

(ref: t-1년)
-0.029*** -0.010 0.030*** 0.003 -0.003 0.003 0.000 0.013** -0.003 -0.005 0.014*** -0.018***

시기×청년 0.009 0.010 0.010 -0.014 -0.003 0.012 -0.004 0.007 0.002 0.012 0.006 0.011

절편 0.219*** 0.233*** 0.210*** 0.049*** 0.052*** 0.076*** 0.029*** 0.030*** 0.021* 0.034*** 0.040*** 0.053***

사례 수 8,194 7,776 7,434 8,194 7,776 7,434 8,365 7,905 7,565 8,922 8,422 8,045

R2 0.066 0.061 0.075 0.029 0.039 0.039 0.019 0.026 0.030 0.021 0.033 0.037

주 1) 성, 학력, 거주지역, 혼인상태, 가구 유형, 현재 소득상태, 경제활동상태 변수가 통제변수로 투입된 모형임

   2) * p<0.05, ** p<0.01, *** p<0.001

<표 6> 코로나19 시기가 비경제  역 취약성에 미친 향: 청년과 장년의 비교

이후 분석에서는 청년 집단만을 분석 대상으로 하여 청년의 특성에 따라 코로나19의 영향력이 다르게 

나타나는지 살펴보았다. 성별, 지역, 부모 배경 변수를 투입하여 청년 집단 내의 이질적 영향을 살펴보았

다. 분석자료의 구조는 <표 6>과 동일하게 구성하였다8). 코로나 이전, 초기, 중기시기의 효과를 구분하기 

위해 각각 시기 더미를 투입하였고, 시기와 청년 특성의 교차항 변수를 투입하여 선형확률모형으로 분석

하였다. 

<표 7>에서는 코로나19 시기가 청년의 비경제적 영역에 미친 취약성을 성별을 중심으로 살펴보았다. 분

석 결과 자아존중감과 우울의 경우 코로나 이전과 이후 시기 모두 남성에 비해 여성이 취약할 확률이 높

았다. 사회적 관계에서의 성별 차이는 유의하지 않으나, 주관적 행복의 경우 코로나19 중기시기에서 남성 

취약성이 상대적으로 높았다. 이는 앞서 <표 5>에서의 자아존중감과 우울 빈곤은 여성 청년이 더 높고, 

주관적 행복 빈곤은 남성이 비교적 더 높았던 기술 통계 결과와 일치한다. 

시기 변수를 살펴보면 자아존중감의 경우 코로나 중기시기 더미가 유의하여 2020년 대비 2021년의 빈

곤 확률이 유의하게 높았다. 한편 사회적 관계와 주관적 행복의 경우 코로나 초기인 2019년 대비 2020년

의 빈곤 확률의 유의하게 높았다. 코로나19 시기와 성별의 교차항 분석 결과, 성별이 자아존중감 빈곤에 

미치는 영향은 시기에 따라 유의미한 차이가 있었는데, 남성의 경우 코로나19 초기 시기 자아존중감 빈곤

을 경험할 확률이 증가하였다. 자아존중감의 2019-2020 모형에서, 성별 더미 투입한 결과 남성에 비해 여

성의 자아존중감이 낮을 가능성이 높았으나, 시기×성별의 교차항에서는 코로나19 초기 시기 여성에 비해 

남성의 자아존중감이 낮을 가능성이 높아 성별이 영향을 미치는 방향이 달라진 것을 알 수 있다. <표 5>

의 기술통계를 살펴보면, 코로나19 이전과 이후 모든 시기에서 남성에 비해 여성의 자아존중감 빈곤율의 

절대값은 더 높았으나, 2019년에서 2020년 사이 여성의 빈곤율은 감소한 반면 남성의 빈곤율은 상대적으

로 큰 폭으로 증가한 것을 알 수 있다. 즉 자아존중감의 경우 전반적으로 여성의 취약성이 더 높았으나, 

코로나19 초기의 경우 남성의 취약성이 상대적으로 큰 폭으로 증가하였다.

한편, 코로나19 시기 여성 청년에게 증가한 우울 위험을 보고하는 선행연구의 결과와 달리 <표 7>의 우

울 빈곤을 종속변수로 한 모형에서 코로나19 시기의 효과는 나타나지 않는데, 이를 <표 5>의 기술통계 결

8) 분석모형에 포함된 공통된 통제변수는 연령, 학력, 혼인상태, 1인가구 여부, 현재 소득과 경제활동상태임. 성별 분석모형의 경

우 지역과 부모 소득 배경 변수를 통제변수로 포함하였고, 지역별 분석모형의 경우 성과 부모 배경 변수를 통제변수로 포함하

였으며, 부모 배경별 분석모형의 경우 성과 지역 변수를 통제변수로 포함하였음.
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과에 비추어 보면 코로나19 이전부터 여성의 우울 수준이 남성에 비해 상당히 높았고 코로나19 이전부터 

성별의 격차가 이미 존재하고 있어 시기별×성별 상호작용의 격차가 유의하지 않았을 가능성이 있다. 

구분
자아존중감 낮음 우울 높음 사회적 관계 낮음 주관적 행복도 낮음

18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21

여성

(ref: 남성)
0.089*** 0.106*** 0.061*** 0.048*** 0.070*** 0.054*** 0.014* -0.004 -0.002 -0.000 0.002 -0.018*

시기더미

(ref: t-1년)
-0.031 0.023 0.059** -0.024 0.003 0.010 0.005 0.019* 0.004 0.003 0.032*** -0.017

시기×성별 0.009 -0.040* -0.037 0.028 -0.019 0.012 -0.022* 0.003 -0.012 0.007 -0.023 0.017

절편 0.068 -0.011 0.153 -0.054 -0.007 -0.026 -0.062* -0.080** -0.049 -0.106*** -0.075* -0.040

사례 수 2,447 2,399 2,364 2,447 2,399 2,364 2,624 2,536 2,511 2,861 2,767 2,711

R2 0.065 0.067 0.063 0.024 0.033 0.045 0.027 0.033 0.030 0.040 0.046 0.043

주 1) 연령, 학력, 거주지역, 혼인상태, 가구 유형, 현재 소득상태, 경제활동상태, 가족배경 변수가 통제변수로 투입되었음

   2) * p<0.05, ** p<0.01, *** p<0.001

<표 7> 코로나19 시기가 청년의 비경제  역 취약성에 미친 향: 성별 비교

<표 8>은 동일한 모형으로 코로나19 시기가 청년의 비경제적 영역에 미친 영향을 지역 변수를 중심으

로 살펴보았다. 분석 결과 코로나 이후의 자아존중감, 우울, 주관적 행복의 경우 서울 거주 청년이 취약할 

확률이 높았다. 시기 더미 변수를 살펴보면, 자아존중감이 낮을 가능성은 2018년 대비 2019년에 유의하게 

감소하였으나, 2020년 대비 2021년에 유의하게 증가하여 코로나19 중기의 부정적 영향이 포착되었다. 사회

적 관계와 주관적 행복이 낮을 가능성은 2019년대비 2020년에 유의하게 증가하여 코로나19 초기의 영향이 

드러났다. 코로나19 시기와 지역 변수의 교차항 분석 결과, 서울 거주가 우울에 미치는 영향은 시기에 따

라 유의한 차이가 있었는데, 서울 청년의 경우 코로나 초기인 2020년에 우울을 경험할 확률이 높았다. 한

편 주관적 행복 여부를 종속변수로 한 분석에서 시기와 지역의 교차항을 투입한 결과, 서울 거주 청년이 

코로나 후기 주관적 행복도는 높아지는 것으로 나타나, 지역 변수만 투입한 경우(행복도가 낮아짐)과 그 

영향이 반대로 나타났다. 왜 자아존중감, 우울, 주관적 행복은 서울 거주 청년에게서 더 취약한 것일까? 

서울은 더욱 많은 기회를 위해 홀로 이주한 청년들이 집중되어 있다. 이에 따른 심화 된 경쟁과 높은 물

가로 거주환경과 삶의 질이 서울 이외의 지역보다 비해 낮아 서울 거주 여부가 비경제적 영역의 지표에 

부정적 영향을 미칠 수도 있다. 실제로 분석에 함께 투입된 통제변수를 살펴보면, 3개의 종속변수 모형 모

두에서 혼인상태, 가구유형, 경제활동상태의 영향이 유의하게 나타나, 청년이 비교적 안정적 생활환경을 

구축하기 어려운 서울의 특성이 반영된 결과로 해석할 수 있다.
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구분
자아존중감 낮음 우울 높음 사회적 관계 낮음 주관적 행복도 낮음

18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21

서울

(ref: 비서울)
0.034 0.095*** 0.075*** -0.005 0.004 0.047*** 0.015 0.005 0.001 0.048*** 0.033*** 0.040***

시기더미

(ref: t-1년)
-0.039** 0.006 0.041** -0.012 -0.016 0.012 -0.004 0.023*** -0.006 0.009 0.019** 0.001

시기×지역 0.060 -0.015 -0.003 0.009 0.043* 0.016 -0.008 -0.011 0.018 -0.010 0.009 -0.046**

절편 0.073 -0.003 0.162* -0.059 0.001 -0.027 -0.057* -0.082** -0.044 -0.108*** -0.068* -0.049

사례 수 2,447 2,399 2,364 2,447 2,399 2,364 2,624 2,536 2,511 2,861 2,767 2,711

R2 0.065 0.066 0.063 0.023 0.034 0.046 0.026 0.033 0.030 0.040 0.045 0.044

주 1) 성, 연령, 학력, 거주지역, 혼인상태, 가구 유형, 현재 소득상태, 경제활동상태, 가족배경 변수가 통제변수로 투입되었음

   2) * p<0.05, ** p<0.01, *** p<0.001

<표 8> 코로나19 시기가 청년의 비경제  역 취약성에 미친 향: 지역별 비교

<표 9>에서는 코로나19 시기가 청년의 비경제적 영역에 미친 영향을 가족배경 변수를 중심으로 살펴보

았다. 분석 결과 부의 학력이 높을 경우 자아존중감과 사회적 관계, 주관적 행복이 취약할 확률이 낮아 가

족배경변수의 영향이 드러났다. 특히 자아존중감과 주관적 행복의 경우 코로나19 중기시기 부학력이 높은 

집단에서 취약할 확률이 낮았다. 시기 변수와 시기×부학력의 교차항 변수의 경우 자아존중감 빈곤을 종속

변수로 하였을 때 코로나 초기의 영향이 유의미하였다. 즉 코로나 초기 시기 부의 학력이 높은 집단에서 

자아존중감이 낮을 확률이 유의하게 감소하였다.

앞서 살펴본 기초통계 <표 5>에서 부모 배경에 따른 자아존중감, 사회적 관계, 주관적 행복의 차이가 

일관되게 나타났고, 특히 사회적 관계 변수의 코로나 19시기 계층 간의 격차가 뚜렷하게 증가하는 양상을 

보였음에도 <표 9>에서 통제변수를 투입한 분석한 결과에서는 부모 배경 변수과 코로나19의 시기의 영향

이 두드러지지 않았다. 하지만 이러한 결과를 통해 부모 배경이 청년의 비경제적 영역 취약성에 미치는 

영향이 미미하다고 결론짓기는 어렵다. 청년 개인 학력, 역량, 직장 등에 부모 배경이 영향을 미침으로써 

간접적인 영향력을 가질 수 있기 때문이다. 실제로 통제변수를 투입한 모형에 특히 학력과 경제활동상태 

변수가 통계적으로 유의한 영향력을 보였는데, 이는 부모 배경 변수의 간접적 영향으로도 해석할 수 있다.

구분
자아존중감 낮음 우울 높음 사회적 관계 낮음 주관적 행복도 낮음

18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21 18-19 19-20 20-21

부학력 고졸

(ref: 부학력 중졸)
-0.070*** -0.024 -0.103*** -0.013 -0.001 -0.018 -0.023** -0.015 -0.018 -0.013 -0.019 -0.024*

시기더미

(ref: t-1년)
-0.056 0.065* -0.006 -0.021 0.007 0.013 -0.011 0.023 0.011 0.012 0.023 -0.015

시기×부학력 0.038 -0.078** 0.058 0.015 -0.017 0.004 0.006 -0.003 -0.016 -0.006 -0.002 0.008

절편 0.027 -0.088 0.106 -0.062 -0.017 -0.044 -0.074** -0.099*** -0.077* -0.125*** -0.090** -0.062

사례 수 2,447 2,399 2,364 2,447 2,399 2,364 2,624 2,536 2,511 2,861 2,767 2,711

R2 0.065 0.068 0.064 0.023 0.033 0.045 0.026 0.033 0.030 0.040 0.045 0.042

주 1) 성, 연령, 학력, 혼인상태, 가구 유형, 빈곤 변수, 경제활동상태 가 통제변수로 투입되었음

   2) * p<0.05, ** p<0.01, *** p<0.001

<표 9> 코로나19 시기가 청년의 비경제  역 취약성에 미친 향: 가족 배경별 비교
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제5  결론

이 연구는 다차원 빈곤 지표를 활용하여, 코로나19 시기 청년의 비경제적 영역의 취약성을 살펴보기 위

한 탐색적 시도이다. 다차원 빈곤을 측정하는 지표 중 자아존중감, 우울, 사회적 관계, 주관적 행복 4개의 

지표에 주목하여 코로나19가 청년층에게 더 큰 영향을 미쳤는지를 검토하였다. 또한 성, 지역, 가족 배경 

변수를 중심으로 코로나19가 청년의 비경제적 빈곤에 미친 이질적 영향을 살펴보았다. 

분석 결과를 요약하면 다음과 같다. 코로나 전후 시기 청년과 중장년을 비교하여 비경제적 영역의 빈곤 

지표의 변화를 살펴본 결과, 자아존중감 빈곤의 경우 중장년에 비해 청년에게서 높았지만 다른 변수에서

는 중장년층 대비 청년의 취약성이 뚜렷하게 나타나지 않았다. 우울과 주관적 행복 변수는 코로나 전기에

는 중장년의 빈곤이 다소 높고, 코로나 중기에는 청년의 빈곤이 더 높아 일관되지 않는 경향을 보였고, 사

회적 관계망 빈곤의 경우 청년에 비해 중장년에서 더욱 높았다.

청년 집단만을 분석 대상으로 하여 성별, 지역별, 가족 배경별로 코로나19 전후 비경제적 빈곤 지표의 

변화를 살펴본 결과는 다음과 같다. 청년의 성별을 중심으로 살펴보면, 우울과 자아존중감 빈곤은 청년 여

성이 더 높고 삶의 만족도 항목으로 측정된 사회적 관계망과 주관적 행복 빈곤은 남성에게서 더 높았다. 

자아존중감과 우울의 경우 코로나19 이후 성별 격차가 다소 줄어드는 경향을 보였다. 지역별로 살펴보면 

자아존중감과 우울 빈곤은 서울에서 더 높았다. 특히 우울의 경우 코로나19가 장기화 될수록 지역 간 격

차가 더욱 커졌다. 마지막으로 부모 배경에 따른 격차는 4개 변수 모두에서 뚜렷하게 나타났다. 특히 자율

성, 사회적 관계망, 우울 빈곤의 경우 모든 시기에서 부 학력이 낮은 경우 빈곤율이 높아 청년 집단 내의 

차이가 나타났다.

앞서 살펴본 기술통계 결과를 선형확률모형로 분석한 결과는 다음과 같다. 첫째, 청년 여부 변수를 투

입하여 청년과 중장년의 연령 집단별 차이를 분석한 결과, 코로나19 이전과 이후 모든 시기에서 청년은 

중장년에 비해 비경제적 영역에서 빈곤할 확률이 낮았다. 선행연구에서 코로나19의 경제적 영향은 중장년

에 비해 청년에 집중되어 나타났지만, 자아존중감, 우울, 사회적 관계, 주관적 행복의 비경제적 영역의 영

향의 경우 오히려 중장년의 취약성이 두드러졌다. 

둘째, 청년 집단만을 분석 대상으로 하여 성, 지역, 부모배경 변수를 중심으로 비경제적 영역의 빈곤의 

변화를 살펴본 결과는 다음과 같다. 

성별 변수를 중심으로 살펴본 결과, 자아존중감과 우울의 경우 여성의 빈곤 확률이 유의하게 높았고, 

주관적 행복의 경우 남성의 빈곤 확률이 높았다. 사회적 관계 빈곤의 성별 차이는 유의하지 않았다. 이와 

같이 비경제적 영역의 지표에 따라 성별의 영향이 상이하게 나타나는데, 이러한 성별 영향의 차이는 어떠

한 요인에서 기인하는지, 비경제적 영역의 지표의 상호간 영향은 어떻게 나타나는지에 대한 추가적인 검

토가 필요하다. 코로나19 시기와 성별의 교차항 분석 결과 여성의 경우 코로나19 초기 자아존중감이 감소

할 확률이 유의했다. 

지역변수를 중심으로 분석한 결과, 코로나19 이후 시기 자아존중감, 우울, 주관적 행복도가 취약할 확률

은 기회와 자원이 집중된 서울 거주 청년에게서 더 높았다. 코로나19 시기와 지역의 교차항 분석 결과 서

울 거주 청년은 특히 코로나 초기 우울을 경험할 확률이 높았고, 코로나 중기 주관적 행복 빈곤이 감소할 

확률이 높았다. 

가족 배경 변수를 중심으로 분석한 결과, 부이 학력이 낮을 경우 자아존중감, 사회적 관계, 주관적 행복 

빈곤의 확률이 높았다. 코로나19 시기와 가족 배경 변수의 교차항 분석 결과 코로나19 초기 시기 부 학력
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이 높은 집단의 자아존중감 빈곤 위험이 유의하게 감소하였다. 

한편 코로나19 시기 더미의 초기 효과가 유효하여 코로나19의 단기적 영향이 확인된 지표에서도, 코로

나19의 중장기 효과는 명확하게 관측되지 않았다. 비경제적 영역의 빈곤 지표는 대부분 개인의 주관적 인

식에 의해 결정되는데 코로나19의 장기화는 개인에게는 재난 상황에 적응하는 과정이 될 수도 있다. 따라

서 코로나19가 비경제적 빈곤에 미치는 중장기 영향은 과소 추정될 가능성이 있다. 

본 연구에서 시기별 청년 특성의 상호작용효과는 대부분 유의하지 않았지만, 집단 내의 성별, 지역별, 

학력별 차이는 대부분 유의하였다. 이는 코로나19라는 보편적 재난위험과는 별개로, 우리 사회의 구조적 

불평등이 비경제적 취약성에 여전히 큰 영향을 미치고 있음을 보여준다. 향후 코로나19 이후 상흔과 회복

에 대해서는 보다 장기적인 추적, 심층적인 연구가 필요하며, 후속 연구를 통해 비경제적 영역의 빈곤과 

결핍에 관한 연구가 지속되기를 기대한다.
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9) 니트 중 구직 니트는 노동영역의 실업 지표와 중복되지만 ‘니트’의 지표를 통해 경제활동 상태 자체 보다는 일과 교육·훈련, 

구직활동 등 사회적 활동으로부터의 배제를 측정하고자 하여 별도의 개별 지표로 활용하였다. 

10) 정신보건 영역에서 자아존중감 변수는 우울, 불안과 함께 정신건강을 측정하는 지표로도 활용된다. 자아존중감은 긍정적 심

리자본으로 개인이 주도적으로 삶을 이끌어나가는데 필수적인 정신건강의 요소로도 해석되나(김이레 외, 2022), 이 연구에서

는 청년의 ‘건강’이 아닌 ‘역량’에 해당하는 지표로 보았다.

영역 지표명 지표 정의 측정 방법 및 기준선(Cutoff)

경제

소득 빈곤
인간다운 생활을 하는데 필요한 

적정수준의 소득 결핍
가구균등화 가처분소득이 중위소득 50% 미만인 경우 

순자산 빈곤  
불충분한 소득안정성 및 

자산형성 기회 결핍 

총자산에서 부채를 제외한 순자산이 3개월간 최저생활(중위소득 

50% 미만의 소득)을 유지할 수준에 못 미치는 경우

부채부담    자산형성 기회 박탈 고금리 대출(대부업체 대출)이 있는 경우 

교육·

역량

니트(NEET)9)
일, 교육·훈련, 구직활동 등 

사회활동 배제 

현재 취업하지 않고, 형식교육(학교 교육)에 참여하지 않음

(OECD, 2019)

자율성 
미래를 스스로 계획하고 실현하는 

역량의 결핍  

주체적이고 자율적인 삶을 살 수 있는 역량이 낮은 경우. 

자아존중감 척도(Rosenberg Self-Esteem Scales)10) 10개

문항(4점 척도) 평균 점수 2점 (보통이다) 이하

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) 

고용안정 안정적으로 일할 기회의 박탈 

[취업자만 응답] 종사상 지위가 비정규직, 기간제, 

임시·일용근로자이거나 한 명의 직원도 고용하고 있지 않은 

자영업자(1인 자영업자, 프리랜서 포함) 

(이승윤 외, 2017; 변금선, 2018)

주거

비적정주거 안전 등 적정 주거 자원 결핍 비주택(고시원, 반지하, 옥탑방 등) 거주 (최은영 외, 2018) 

최저주거기준
인간다운 삶을 위해 필요한 

최소한의 주거 자원 결핍

최저주거기준의 가구원 수에 따른 면적 기준에 미달하는 경우 

(주택법 제5조의2 및 동법시행령 제7조에 따른 국토부의 

‘최저주거기준’ 면적 기준)

건강

자살 생각
인간다운 삶을 유지하는데 필요한 

기초적 건강 박탈 
자살 생각을 한 적이 있는 경우 

우울 
인간다운 삶을 유지하는데 필요한 

기초적 정신건강 결핍 

우울 증상 수준이 우울증 의심인 경우

(CESD-11 척도, 16점 이상인 경우) 

미충족 의료
건강을 위한 기초적 의료서비스 

자원의 결핍
아프지만 병원에 가지 못한 경우

사회적 

자본 
사회적 관계망 사회적 관계의 결핍 

사회적 관계가 충분하지 않은 경우 

(사회적 친분관계 만족도 5점 척도, 2점(낮음) 이하)

복지

식생활 결핍  
인간다운 삶 유지에 필요한 

기초자원 결핍 

식생활 결핍 (경제적 이유로 인해 균형 잡힌 식사 혹은 식사를 

거른 경험이 있는 경우)

주관적 행복 삶의 회복력 결핍
주관적 행복 수준 혹은 삶의 만족 낮음, 매우 낮음 

(삶의 만족도 5점 척도, 2점(낮음) 이하)

주 1) 다차원적 빈곤 지표는 변금선·이혜림(2021)의 ‘서울시 청년의 다차원적 빈곤 실태에 관한 연구’의 청년 다차원 빈곤 지표

를 활용하였고, 지표의 측정방법과 기준선에 대한 세부 내용은 변금선·이혜림(2022)를 참고하였음.

<부록 1> 청년의 다차원  빈곤 측정지표
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The effect of Covid-19 on social exclusion: Difference-in-differences (DID) method analysis 
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본 연구는 한국 정부의 코로나19 팬데믹 종식 선언에도 불구하고, 최근 코로나19가 재확산되고 있는 상

황에서 코로나19가 사회적 배제 수준에 미치는 영향을 탐색적으로 살펴보고자 한다. 연구의 목적을 달성

하기 위해 한국복지패널 14차~17차(2019년~2022년)자료를 이용하여 연령층에 따라 이중차이분석을 실시하

였다. 또한 사회적 배제의 측정을 위해 퍼지집합이론을 활용하였고, 사회적 배제 지표의 영향력이 상이할 

수 있음을 고려하여 가중치를 적용하였다. 분석결과, 다른 변수들을 통제했음에도 불구하고 코로나19는 청

년층에 비해 코로나19에 더욱 취약할 것으로 예상되는 노년층의 사회적 배제를 증가시키는 것으로 나타났

다. 연구자들은 이러한 연구결과를 바탕으로 코로나19가 사회적 배제에 미치는 영향을 최소화할 수 있는 

정책적 제언을 하였다.

제1  서론

세계보건기구(WHO)는 2023년 5월 5일 코로나19로 인한 국제적 공중보건 비상사태를 해제를 선언했으

며, 한국 정부도 2023년 5월 11일 3년 4개월 만에 코로나19 팬데믹의 종식을 선언했다. 하지만, 최근 몇 

개월간 코로나19가 국내를 비롯해 전 세계에서 다시 확산되고 있다. 질병관리청(2023)에 따르면 2023년 8

월 1일~7일 사이 일 평균 확진자는 50,379명으로 직전 주 대비 약 10.7% 증가했다. 또한 최근 한 달간 주

간 일 평균 확진자를 보면 6월 27일∼7월 3일 사이 1만 7792명에서 7월 18일∼24일에 3만 8803명을 기록

했고, 마지막 주에는 4만명대 까지 올랐다(질병관리청, 2023). 미국에서도 코로나19 환자가 증가하고 있다. 

뉴욕시 보건국의 코로나19 현황자료에 의하면, 그동안 200명대를 유지하던 뉴욕시의 7일 평균 코로나19 

감염자가 지난달 처음으로 300명을 넘어섰고, 7월 19일에는 412명으로 늘었다(문화일보, 2023).

상술한 것으로 미루어보아 코로나19는 독감처럼 계절의 특성에 따라 유행하는 바이러스가 아닌, 사계절 

내내 일상생활에 공존하고 있는 질병으로 보인다. 그러나 코로나19는 쉽게 감염되고 전파되며 후유증이 

심각한 만큼, 이로 인한 부정적 영향을 최소화하기 위해 정부는 분야별 면밀한 대책을 마련해야 한다. 특

히, 코로나19는 정치, 경제, 문화, 교육, 보건 전반에 걸쳐서 막대한 영향을 미쳤으며 각 국가별로 다양한 

노력을 기울이고 있지만 코로나19의 부정적 영향은 아직 회복되지 않은 것으로 보인다.

코로나19가 가져온 불행 중에서도 가장 분명한 것은 여성, 한부모가구, 노인, 저소득층 등 취약계층에 

더 극심한 피해를 가져왔다는 것이다(Bambra et al., 2020; Patel et al., 2020). 코로나19로 인해 경제적, 신

체적, 심리적 피해를 보고 있는 취약 계층들(여성, 노인, 비정규직, 저소득층, 자영업자 등)에 대한 연구들

은 지난 몇 년간 계속해서 이루어져 왔다. 이러한 연구들(남재현·이래혁, 2020; 안효상·서정희, 2020; 고영
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근·안태현, 2022; 손병돈·문혜진, 2021)은 각 계층별로 필요한 실천서비스 및 정책대안들을 제시했다는 점

에서 주목할만하다. 하지만 선행연구들은 코로나19의 영향을 경제나 정신건강 등에 한정하여 분석하고 있

고, 통합적인 관점에서 살펴보지 못했다는 한계가 있다. 주지하다시피 코로나19는 삶의 모든 영역에 부정

적 영향을 미친 만큼, 현시점에서는 어려움을 통합적인 관점에서 살펴보는 연구가 필요하다. 즉, 경제, 고

용, 주거, 교육 등 다양한 영역에서의 어려움과 더불어 자원들에 대한 접근, 기회, 권리의 박탈과 같은 포

괄적인 개념인 ‘사회적 배제(social exclusion)’에 주목할 필요가 있다. 사회적 배제는 코로나19의 부정적인 

영향을 파악하는데 유익한 시각을 제공한다.

국내에서 사회적 배제 개념은 1998년 외환위기를 겪으면서 본격적으로 논의되기 시작했다(문진영, 

2010). 이전의 빈곤개념으로는 당시의 복잡하고 다변화된 위기상황을 이해하는데 한계가 있다고 판단되어, 

포괄적인 관점에서 조망할 수 있는 사회적 배제라는 새로운 개념이 등장하게 된 것이다. 사회적 배제는 

전통적으로 측정되어온 빈곤의 개념을 넘어 빈곤, 고용, 교육, 건강, 사회참여 등 다양한 영역에서 배제되

는 동태적인 상태로 정의된다(문진영, 2004).

국내에서 수행된 사회적 배제에 관한 초창기 연구들은 주로 사회적 배제 개념과 지표 개발에 대한 연

구를 중심으로 수행되어 왔다(심창학, 2001; 신명호, 2004; 강신욱 외, 2005; 김안나, 2007b; 문진영, 2010). 

사회적 배제 개념은 사회문화적·구조적 차원을 포함하기 때문에 국가나 사회에 따라 개념이 상이할 수 있

기 때문이다. 한편, 국내에서 사회적 배제 개념이 논의된 이후에는 사회적 배제에 취약한 계층을 중심으로 

연구가 이루어지고 있다. 여성(노혜진·김교성, 2008; 박영미, 2008; 김은하, 2014), 청년(박수명 2013), 장애

인(유동철 외, 2013; 박지혜·이선혜, 2016; 노승현, 2020), 노인(박경순, 2015; 최미영 외, 2015; 김새봄·최송

식, 2022), 빈곤층(신명호 외, 2004; 최재성 외, 2009) 등 다양한 대상으로 사회적 배제에 관한 연구가 수행

되었으며, 사회적 배제 개념의 유용성에 대한 실증이 이루어졌다.

코로나19와 같은 팬데믹의 부정적인 영향이 취약계층에게 더욱 집중된다는 사실은 1918년 발생한 스페

인 독감이나 2009년 발생한 신종플루(H1N1)를 연구한 선행연구들(Sydenstricker, 1931; Charu et al., 2011)

을 통해 이미 밝혀졌다. 특히, 코로나19는 감염병이기에 생물학적 노화로 신체적 건강수준이 쇠퇴하여 면

역기능이 저하된 노인에게는 매우 치명적일 수 있다. 또한 일반적으로 사회적 배제는 청년층 및 중장년층

에 비해 노년층에게서 배제의 정도가 강하게 나타나는 경향을 보인다(김안나, 2007b; 김교성·노혜진, 

2008). 따라서 본 연구는 새로운 사회적 위험인 코로나19가 취약계층으로 분류되는 노년층의 사회적 배제 

현상을 더욱 심화시키고 있는지를 탐색적으로 살펴봄으로써, 이에 대한 효과적인 정책적·실천적 제언을 

모색해보고자 한다. 

제2  이론  배경

1. 사회  배제

사회적 배제 개념이 본격적으로 사용된 시기는 1974년 프랑스의 사회부장관이었던 René Lenoir가 프랑

스 국민의 약 10%가 배제된 자들이라고 언급한 이후이다(심창학, 2001). 배제된 자들에는 장애인, 노인, 학

대아동, 약물중독자, 사회부적응자 등이 포함되는데(Silver, 1994), 이 시기 프랑스 정부는 소위 배제된 자

들을 위한 다양한 사회정책들을 시행하였다. 이후 사회적 배제 개념은 유럽 전역에서 활용되기 시작하였
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는데, 1989년 유럽공동체 사회부장관 회의에서 사회적 배제의 극복을 위한 정책들이 의결되었으며(윤석, 

2016). 1998년 OECD 사회정책 장관 회의에서도 사회적 배제 문제가 논의되었다(박능후, 1999). 특히, 유럽

연합 집행위원회는 각 회원국이 공통으로 사용할 수 있는 사회적 배제 지표를 개발하여 1차적 지표 10개

와 2차적 지표 8개를 구성하였으며 각 지표의 핵심은 빈곤, 고용, 건강, 교육 등이라 할 수 있다(문진영, 

2004; 김안나, 2007b). 

국내에서는 1997년 외환위기로 인해 경제가 악화되면서 사회적 배제의 개념이 논의되기 시작했다. 1997년 

외환위기에 한국은 높은 실업률과 더불어 근로를 해도 빈곤에서 벗어나지 못하는 근로빈곤이 새로운 사회적 

위험으로 등장했다. 외환위기 이후 발생한 다차원적인 사회적 위험은 주로 물질적인 결핍에 초점을 맞춘 빈

곤 개념만으로는 설명하기에 제한이 있어, 사회적 배제와 같은 새로운 개념틀이 필요했다(김안나, 2007a; 문

진영, 2010). 이후 사회적 배제에 대해 다양한 연구가 수행된 프랑스를 비롯한 유럽국가들에서의 논의를 바탕

으로, 한국사회에 필요한 사회적 배제 개념틀에 관한 연구가 수행되었다(신명호, 2004; 심창학, 2004; 김안나, 

2007a; 문진영, 2010). 이와 함께 국내에 사회적 배제라는 새로운 개념틀을 도입하려는 노력의 일환으로 사회

적 배제를 구성하는 지표개발에 관한 연구들도 함께 진행되었다(강신욱 외, 2005; 김안나 2007b). 

1980년대 활발하게 연구가 수행된 사회적 배제 개념은 시기별로, 국가별로 학자들마다 다양하게 정의되

고 있다. 사회적 배제와 관련된 대표적 학자인 Silver(1994)는 사회적 배제의 담론을 3개의 패러다임으로 

규정하였다. 우선, 연대(solidarity) 패러다임은 프랑스 공화주의 사상에 바탕을 두고 있으며, 개인과 사회 

간 사회적 연대가 붕괴되는 것을 사회적 배제로 본다. 반면 분화(specialization) 패러다임은 자유주의 사상

을 기반으로 하며 사회적 배제는 사회영역에서의 부적절한 분리와 차별, 영역 간 자유로운 이동에 제한이 

있는 경우 발생하는 것으로 판단한다. 마지막 독점(monopoly) 패러다임은 사민주의 사상에 기초하여, 사

회적 배제를 특정 집단의 독점으로 인해 발생하는 불평등과 경제적 착취로 본다. 반면, Giddens(1998)는 

사회적 배제를 주류사회로부터 특정 집단을 배제하는 역할을 수행하는 기제라 주장했으며, Pierson(2002)

은 사회 참여에 필요한 자원을 박탈하는 과정이며 빈곤, 차별, 저학력 등 다양한 요인이 복합적으로 작용

한 결과를 사회적 배제로 정의했다. 

상술한 것과 같이 사회적 배제는 분명하게 정의되지 않지만, 학자들이 정의한 사회적 배제 개념을 관통

하는 핵심은 개인 또는 집단을 주류사회로부터 배제한다는 것이다. 또한, 사회적 배제 행위의 주체, 역동

성, 상대성, 다차원성 등의 특징이 공통적으로 나타난다(Walsh et al., 2017). 이상의 개념들을 종합적으로 

살펴보았을 때, 사회적 배제는 사회구성원이 기본적으로 누릴 수 있는 물질적·경제적 결핍, 건강, 교육 조

건, 사회문화적 활동 제한 등 다양한 요소들의 복합적인 상호작용으로 인해 주류사회의 참여에 지속적으

로 배제되는 역동적 현상이라 볼 수 있다(문진영, 2004; 유동철, 2011). 

한편, 사회적 배제 개념은 상대성과 다차원성을 특징으로 하므로, 사회적 배제의 측정 지표 역시 해당 

국가나 연구 목적에 일부 차이가 있을 수 있다. 국제기구 차원에서 개발되어 보편적으로 활용되고 있는 

유럽연합 사회보호 위원회(2001)의 ‘빈곤 및 사회적 배제 분야의 지표(indicators in the field of poverty 

and social exclusion)’는 소득, 지역적 결속, 실직, 교육, 수명, 건강, 빈곤, 소득분배 등의 영역으로 구성되

어 있다(European Communities, 2004). 국내에서 사회적 배제 측정지표에 대한 대표적인 연구로는 강신욱 

외(2005), 김교성과 노혜진(2008), 박능후와 최민정(2014), 김소은과 정익중(2022) 등이 있으며, <표 1>에 측

정지표에 관한 설명을 간략하게 제시하였다. 선행연구들이 제시한 사회적 배제의 세부적인 측정지표는 상

이하지만, 대부분 경제, 주거, 고용, 사회참여, 건강, 교육 등의 차원으로 구성된다는 특징을 보인다.



262 2023년 한국복지패널 학술대회

〈표 1〉사회  배제에 한 국내 선행연구

연구자 차원 측정지표

강신욱 외

(2005)

경제 - OECD 가구균등화 지수를 적용한 중위소득 50% 이하인 가구

근로 - 가구원 중 한명이라도 일을 하고 있지만 가구소득이 중위소득 50% 이하인 가구

실업 - 가구주가 시업자일 경우

주거

- 가족 수에 맞는 적정한 방이 없는 경우

- 부부 외에 성별이 다른 가구원의 방이 없는 경우

- 실내에 화장실이 없는 경우

교육

- 여건이 되지 않아 자녀에게 고등학교까지 교육을 못 시켜주는 경우

- 자녀가 원하는데도 학원이나 과외를 못 시켜주는 경우

- 필요한 기본참고서나 도서를 사주지 못하는 경우

건강

- 가족이 장기질환을 앓지만 정기적 진료를 받지 못한 경우

- 몸이 아플 때 병원에 가서 치료를 받지 못한 경우

- 돈이 없어서 병원에 갈 수 없���던 적이 있었던 경우

사회적 관계망 - 어려울 때 이야기를 나누고 위로를 받을 수 있는 친척이나 친구가 없는 경우

사회참여 - 인터넷 연결망을 보유하지 못한 경우

김교성·노혜진

(2008)

재정

- 소득규모(소득분포 5분류)

- 수입 만족도

- 소비수준(소비분포 5분류)

주거
- 주택소유 여부(자가와 그 외(전·월세, 기타)

- 주거환경 만족도

고용

- 고용상태(취업/미취업)

- 직장 부가급여와 복리후생

- 노조가입 여부

사회적 참여

- 여가활동 만족도

- 가족관계 만족도

- 사회적 친분 만족도

- 친인적 관계 만족도

건강
- 심리: 생활만족도

- 신체: 건강상태

교육
- 직업훈련/교육 참여

- 학력

박능후·최민정

(2014)

경제 - 소득규모(중위소득 50%)

주거 - 주택기준 미달(주거시설에서 부엌, 화장실, 목욕시설 중 하나라도 미달여부)

고용 - 고용형태(근로활동 소외)

건강 - 병원이용(돈이 없어 본인이나 가족이 병원에 갈 수 없었던 경험 유무)

교육 - 교육비(돈이 없어 공교육비를 한 달 이상 납부하지 못한 경험 유무)

사회참여 - 인터넷 사용(해당/비해당)

김자영

(2021)

경제 - 국민기초생활수급여부

주거 - 주택소유형태(자가/비자가)

교육 - 교육수준(고졸이상/고졸미만)

근로 - 취업여부(취업/미취업)

건강 - 건강상태(좋은 편이다/좋지 않은 편이다)

사회참여 - 사회활동 참여(참여/미참여)

차별 - 일상생활 차별경험정도(경험한 적이 없다, 드물게 경험/종종 경험, 항상 경험)

맹성준·한창근

(2021)

경제
- 소득(중위 가구균등화소득의 60%)

- 수입 만족도

주거
- 주택자산(많음/보통/적음/비가구원명의주택, 무상관사, 사택 등)

- 주거환경 만족도

고용
- 경제활동 참여형태(상용직/임시직/일용직/자활근로, 공공근로, 노인일자리/무직)

- 직업 만족도

사회적 참여
- 사회친분관계 만족도

- 자원봉사여부

건강

- 장애여부

- 주관적 건강상태

- 만성질환 여부

교육 - 학력수준(대학원(박사, 석사)/대학교/전문대학/고등학교/중학교/초등학교/무학)
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2. 코로나19가 사회  배제에 미치는 향

코로나19는 지난 몇 년간 건강, 경제, 고용, 교육 등 다양한 영역에 부정적 영향을 미쳤고, 그로 인한 

피해는 여전히 지속되고 있다. 특히, 코로나19는 이전부터 존재해오던 건강, 경제, 고용, 교육 분야의 불평

등과 조응하여 불평등을 더욱 악화시키고 있다(구본창, 2021). 주지하다시피, 사회적 배제는 빈곤을 포함하

여 경제, 고용 등 다양한 차원을 포함하는 포괄적인 개념이기 때문에 코로나19가 사회의 각 분야에 미친 

영향들을 개별적으로 검토해봄으로써 사회적 배제에 미친 영향을 가늠해볼 수 있다. 

코로나19는 기존의 전염병과는 다르게 급속하게 확산되어 많은 사람이 사망하거나 후유증을 경험하고 

있으며, 몇 년이 지난 지금도 여전히 일상을 위협하고 있다. 특히, 전염병이 발생할 경우 상대적으로 열악

한 환경 속에 놓여있는 사회경제적 취약계층의 건강문제가 심각한 사회문제로 야기될 수 있다. 사회경제

적 취약계층은 보건서비스에 대한 접근성이 떨어지며, 재택근무 여건이 제한되는 직종에 종사하는 경우가 

많아 감염위험에 노출될 위험이 크다(강유덕, 2023). 또한 이들은 의료서비스에 대한 접근성이 낮아, 코로

나19 감염 이후에 건강상태가 더욱 악화되는 경우가 많다(Patel et al., 2020). 한편, Horton(2020)은 코로나

19의 확산과 그 영향이 질병과 사회경제적 수준의 불평등이 결합한 결과인 신데믹(syndemic)으로 보며, 

코로나19의 해결을 위해서는 의료, 고용, 교육, 환경 등 통합적 접근의 필요성을 강조하였다.

코로나19는 단기간에 전세계적으로 확산되어 사람들의 신체·정신 건강에 직접적인 위협을 가했을 뿐만 아

니라, 사람들의 또 다른 생명줄이라 할 수 있는 경제상황을 위태롭게 만들었다. 코로나19로 인한 유럽의 경

제적 변화를 분석한 강유덕(2023)의 연구에 의하면, 코로나19 팬데믹 기간 중 전통적으로 더 취약하다고 분

류되는 낮은 교육수준과 사회적 지위를 가진 집단의 경제적 피해가 컸으며 경제적 불평등도 더욱 악화된 것

으로 나타났다. 국내 연구에서도 유사한 결과가 도출되었는데, 가구별 특성을 살펴보면 1인가구나 한부모가

김소은·정익중

(2022)

기초생활·욕구와 

소비

- 중위소득기준(중위소득 50%)

- 컴퓨터 소유

- 휴대전화 소유

- PC 소유

주거

- 주거지 유형

- 주거비용(집세, 공과금, 난방비 끊김)

- 주거환경(주택구조, 성능환경)

- 안전

교육
- 학교중도탈락

- 방과 후 교육

건강

- 균형 잡힌 식사

- 만성질환여부

- 건강상태

- 건강문제 유무

가족 및 사회적 

관계

- 부모의 지도감독

- 양육방식

- 보호자 부재

- 친구관계

- 학대경험

- 또래관계

가구의 재정상황

- 주관적가정의 경제수준

- 근로능력 가구원(성인)

- 경제활동 참여 상태

사회적 배제의 

주관적 경험

- 삶의 목표·만족도

- 자살충동

- 주관적 행복감

- 여가문화경험
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구는 코로나19 이전보다 가구소득 감소로 인한 피해가 더욱 심각한 것으로 나타났다(손병돈·문혜진, 2020). 

이러한 결과들을 종합해볼 때 코로나19로 인한 경제적 피해는 개인 및 집단에 따라 차별적으로 나타남을 확

인할 수 있으며 취약계층으로 분류되는 여성, 장애인, 노인들의 피해가 더 가중되었다(김태완·이주미, 2020). 

또한 코로나19로 인한 경제위기는 가구의 부채를 증가시키는 것으로 나타났으며, 특히 코로나19 이전 과다부

채가구가 그 상태를 유지할 확률이 과거 몇 년에 비해 더 높아진 것으로 확인되었다(정세은·박종선, 2023).

코로나19는 노동시장에도 큰 변화를 가져왔으며, 경제적 변화와 마찬가지로 취약계층에게 더욱 심각한 영향

을 미쳤다. 실제로 여성, 저임금, 임시직 근로자들의 일자리가 급격하게 감소하였으며, 이로 인해 임금 불평등 

현상이 더욱 심화되었다(Adams-Prassl et al., 2020; Cortes and Forsythe, 2020). 한국에서도 마찬가지로 코로나

19는 여성, 저임금, 저학력, 임시직 등 노동시장에서의 취약계층에게 상대적으로 더 큰 부정적 영향을 미치는 

것으로 나타났다(오상일·이상아, 2020; 고영근·안태현, 2022). 또한 비정규직의 경우 정규직에 비해 비자발적 

실직 및 무급휴직, 소득 감소를 경험할 확률이 높았으며, 비정규직 중에서도 특수형태근로종사자와 비정형노동

자를 비롯한 더욱 취약한 계층의 소득감소 확률이 더욱 크게 나타났다(황선웅, 2020; 이용관, 2021). 한편 코로나

19는 종사상 지위에 따라서도 그 영향이 차등적으로 나타났는데, 자영업 종사자 가구와 임시·일용직 종사자 

가구가 상용직 종사자 가구에 비해 소득이 감소하고, 빈곤이 증가한 것으로 확인되었다(남재현·이래혁, 2020)

앞서 언급한 것과 같이 코로나19는 경제 분야에 부정적인 영향을 미친 것으로 나타났는데, 이는 교육불평

등 문제와 연결된다. 교육불평등을 심화시키는 주요 요인으로 경제불평등이 지목되기 때문에, 일반적으로 교

육불평등과 경제불평등은 밀접한 관련이 있으며 함께 논의된다. 실제로 국외 선행연구들(Dorn et al., 2021; 

Kogan and Lavertu, 2021)은 코로나19가 교육불평등을 심화시킨 것으로 보고하고 있다. 한편, 한국은 이러한 

문제가 더욱 심각하게 제기될 수 있다. 한국은 다른 OECD 회원국에 비해 부모의 사회경제적 지위가 자녀의 

학업성적에 미치는 영향이 더욱 크며, 한국사회에서 교육은 불평등의 되물림을 강화시키는 역할을 하기 때문

이다(황성수 외, 2020). 국내의 경험적 연구들(박미희 2020; 이영, 2021)은 상대적으로 사회경제적 지위가 낮

은 가정의 자녀가 열악한 교육환경에 노출되어 있으며, 코로나19가 교육불평등의 심화에 영향을 미치고 있음

을 실증하였다. 즉, 코로나19는 교육불평등의 직접적인 원인으로 작용하기 보다는 이미 만연한 교육불평등을 

드러내고 차등적으로 영향을 미친 불평등 바이러스다(손준종, 2022; Berkhout et al., 2021).

사회적 배제의 각 요소들은 취약계층에게 개별적으로 나타나는 것이 아니라 일련의 과정으로 복합적이

고 중첩적으로 나타나는 특징을 보인다. 영국의 사회적 배제 부서(2004: 20)가 제시한 배제의 순환(a cycle 

of exclusion)을 통해 이를 설명할 수 있다. 실직은 거주지 상실, 사회적 관계 단절, 가계부채의 증가, 정신

건강 문제를 차례로 발생시켜 개인이 사회적으로 배제되는 결과를 초래하며, 사회적으로 배제된 개인은 

낙인으로 인해 이러한 악순환의 고리에서 벗어나지 못하게 된다. 상술한 논의들로 미루어보아 코로나19는 

이미 존재하고 있던 건강, 경제, 고용, 교육 등 다양한 측면에서의 불평등을 악화시켰다. 또한 코로나19는 

모든 사람에게 동일하게 영향을 미치는 것으로 보이지만, 실상은 노인, 빈곤층, 비정규직 노동자 등 취약

계층을 중심으로 차별적인 영향을 미친다. 따라서 취약계층의 사회적 배제 수준 역시 상대적으로 더욱 심

화되었을 것으로 유추해볼 수 있다. 

그렇다면 코로나19는 취약계층 중에서도 어떤 집단에 더 큰 부정적 영향을 미쳤을까? 이에 대해 명확한 

답을 내리기는 어렵지만, 코로나19가 감염병이라는 것을 상기하였을 때 고위험군으로 분류되는 노년층이 부

정적 영향을 많이 받았을 것이라는 사실은 분명해보인다. 인간의 삶의 과정은 상승적 발달 이후 노년기에 진

입하며 퇴행적 발달, 즉 노화를 경험한다(권중돈, 2019). 노인은 생물학적 노화를 경험하며 신체적 건강 수준
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이 쇠약해지고 고혈압, 당뇨 등 만성질환으로 인해 면역력이 저하되어 감염병에 매우 취약하다. 질병관리본

부(2023)의 8월 31일 기준 확진자 연령별 현황을 살펴보면 연령이 높을수록 치명률이 높게 나타났으며, 60대 

이상부터 치명률이 급격하게 상승하는 것을 확인할 수 있다. 한편, 한국의 노인 소득빈곤율은 OECD 국가 중 

매우 높은 축에 속하며(OECD, 2022), 가계금융복지조사(2021)에서도 노인빈곤율은 처분가능소득 기준 37.6%

으로, 노인인구의 3분의 1이 빈곤층인 것으로 나타났다. 코로나19와 같은 팬데믹이 경제적으로 취약한 집단

에 더 큰 부정적 영향을 미친다는 선행연구(Charu et al., 2011; Bambra et al., 2020)의 결과로 미루어보아, 한

국의 노인들은 코로나19에 더욱 취약할 수 밖에 없다. 특히, 노인빈곤을 완화하는 정책인 노인일자리 및 사

회활동지원사업이 코로나19로 인해 빈번히 중단되면서 노인들의 어려움은 더욱 가중되었을 것이다.

따라서 상술한 논의들을 종합하면 코로나19의 영향은 생애주기별로 상이하며, 특히 청년층 및 중장년층

에 비해 노년층에게 더욱 부정적인 영향을 미칠 수 있다는 것을 추측해볼 수 있다. 

제3  연구방법

1. 분석자료  연구 상

본 연구에선 코로나19가 사회적 배제에 미치는 영향을 탐색적으로 살펴보기 위해 한국복지패널(Korean 

Welfare Panel Study)의 14차년도(2019년)부터 17차(2022년)까지 총 4년간의 자료를 활용했으며, 가구주와 

가구원 데이터를 결합했다. 한국복지패널은 국내의 다양한 패널조사 중 규모가 크며, 표본의 대표성이 확

보되어 있다(한국보건사회연구원‧서울대학교사회복지연구소, 2023). 또한 한국복지패널은 사회적 배제 개

념에 포함되는 경제, 주거, 사회적 참여, 교육 등 다양한 요인 등을 측정하고 있어 본 연구에 적합한 것으

로 판단했다. 한국복지패널의 14차년도(2019년)에서는 총 6,331가구, 15차년도(2020년) 6,460가구, 16차년도

(2021년) 6,240가구, 17차년도(2022년) 7,865가구가 조사되었으며, 본 연구에서 활용하는 변수에 결측이 존

재하는 사례를 제외하고 총 4,881가구를 균형 패널(balanced panel)로 구성하였고 17차년도 자료에서 제공

하는 종단면 가중치를 적용하여 3,580가구로 조정되었다.

2. 변수의 정의  측정

1) 종속변수: 사회적 배제

본 연구에서는 이론적 논의와 경험적 연구를 바탕으로 사회적 배제 개념의 지표와 차원을 구성하였고, 

<표 2>와 같다. 사회적 배제의 차원은 경제, 주거, 고용, 사회적 참여, 건강, 교육 등 6가지로 구성되었으

며, 개인이 경험한 객관적인 사회적 배제 상황과 이에 대한 주관적 인식은 상이할 수 있어(박능후·최민정, 

2014), 이를 보완하기 위해 객관적·주관적 지표를 모두 고려했다.

경제 차원의 배제는 선행연구들(강신욱 외, 2005; 김교성·노혜진, 2008)이 주로 활용하는 가구원 수 제곱

근 균등화지수를 적용한 중위소득과 수입 만족도로 지표를 구성하였다. 중위소득 50% 초과는 0점, 이하는 

1점을 부여하였으며, 수입 만족도는 1문항(0=매우 만족 ~ 4=매우 불만족)으로 측정되었다. 주거 차원의 배

제는 선행연구(김교성·노혜진, 2008; 김자영, 2021; 김소은·정익중, 2022)를 참고하여, 주택자산과 주거환경 

만족도를 활용하였다. 앞서 언급한 선행연구들은 주택소유 여부(자가/비자가)를 활용하는데, 이러한 측정

방식으로는 가구원수나 주거환경을 고려하는데 제한이 있다. 이에 홍경준과 김사현(2018)이 위험지위를 측
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정하며 활용한 주택자산 측정방식이 더 적합하다고 판단되어 활용하였으며, 주거환경 만족도는 1문항(0=

매우 만족 ~ 4=매우 불만족)으로 측정하였다. 

고용 차원의 배제는 박능후와 최민정(2014) 및 김현숙과 김광혁(2017)의 연구에서 활용한 경제활동 참여

형태와 직업 만족도를 지표로 구성하였다. 경제활동 참여형태는 상용직(고용주, 자영업자 포함)은 0점, 임

시직 1점, 일용직 2점, 자활근로, 공공근로, 노인일자리는 3점, 무직은 4점으로 측정하였으며, 직업 만족도

는 1문항(0=매우 만족 ~ 4=매우 불만족)으로 구성되었다. 사회적 참여 차원의 배제는 선행연구들(김교성·

노혜진, 2008; 김현숙·김광혁, 2017; 김자영, 2021)을 고려하여 사회적 친분 관계 만족도(1문항, 0=매우 만

족 ~ 4=매우 불만족)와 자원봉사 여부(0=있음, 1=없음)으로 구성하였다. 건강 차원의 배제(황선영 외, 

2019; 김소은·정익중, 2022)는 장애여부(0=비해당(비장애), 1=장애), 주관적 건강상태(0=아주 건강하다 ~ 4=

건강이 아주 안 좋다), 만성질환여부(0=없음, 1=있음)으로, 교육 차원의 배제(김교성·노혜진, 2008; 김현숙·

김광혁, 2017)는 학력수준(0=대학원 석·박사, ~ 6=무학)으로 구성하였다.

한편, 본 연구에서는 사회적 배제를 측정하고자 선행연구들이 많이 활용하는 퍼지집합이론(fuzzy set 

theory)을 활용하였으며 다음과 같은 방식으로 이루어진다(김교성‧노혜진, 2008: 141-143; Betti and Verma, 

2008: 232-233). 첫째, 서로 다른 수준의 지표들이 0~1점 사이의 값을 가지도록 표준화하기 위해 totally 

fuzzy 방법을 활용했다. 둘째, 사회적 배제의 측정에 활용된 각 지표들의 영향력이 동일하지 않으므로 이

를 보완하기 위해 가중치를 적용했다. 먼저 사회적 배제 개념의 관계성을 고려하여 많은 사람들이 경험하

는 배제는 낮은 가중치를, 소수의 사람들이 경험하는 배제는 높은 가중치를 적용하기 위해 해당 지표의 

변동계수에 비례하는 것으로 가정했다. 또한, 같은 차원에서 지표들이 중복으로 측정될 수 있음을 고려하

여 같은 차원에서 다른 지표들과의 상관계수를 모두 더한 값의 역수를 가중치로 가정했다. 각 지표에 가

중치를 적용하여 합산한 차원들은 범위가 서로 상이하기 때문에, 같은 범위를 가질 수 있도록 표준화하였

으며 각 차원별 값이 최댓값인 1에 근접할수록 사회적 배제 수준이 높다고 해석할 수 있다.

〈표 2〉사회  배제의 지표구성

차원 지표 측정방법 비고

경제
소득

0=중위 가구균등화소득의 50% 초과

1=중위 가구균등화소득의 50% 이하

수입 만족도 0=매우 만족 ~ 4=매우 불만족

주거
주택자산

0=많음(자가+각 년도 평균가구원수X평균주거면적m2이상)

1=보통(자가+각 년도 평균가구원수X평균주거면적m2미만, 

전세/월세+각 년도 평균가구원수X평균주거면적m2이상) 

2=적음(전세/월세+각 년도 평균가구원수X평균주거면적m2미만) 

3=비가구원명의주택, 무상관사, 사택 등

2019년: 77.35(2.44명X31.7m2)

2020년: 78.63(2.39명X32.9m2)

2021년: 79.33(2.34명X33.9m2)

2022년: 77.63(2.29명X33.9m2)

주거환경 만족도 0=매우 만족 ~ 4=매우 불만족

고용
경제활동 참여형태

0=상용직(고용주, 자영업자포함)

1=임시직

2=일용직

3=자활근로, 공공근로, 노인일자리

4=무직

직업 만족도 0=매우 만족 ~ 4=매우 불만족

사회적 

참여

사회적 친분 관계 만족도 0=매우 만족 ~ 4=매우 불만족

자원봉사 여부 0=있음 1=없음

건강

장애여부 0=비해당(비장애) 1=장애

주관적 건강상태 0=아주 건강하다 ~ 4=건강이 아주 안 좋다

만성질환여부 0=없음 1=있음

교육 학력수준 0=대학원(박사, 석사), 1=대학교 ~ 6=무학
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2) 설명변수

본 연구는 코로나19가 사회적 배제에 미치는 영향을 탐색적으로 살펴보는 것이므로, 연구문제를 규명하

기 위해 국내에 코로나19 최초 확진자가 발생한 2020년 1월 20일을 기준으로 코로나19 이전 시점과 이후 

시점으로 구분했다. 한국복지패널에서 소득, 자산, 경제활동상태, 건강 등은 전년도 기준으로 측정을 하기 

때문에 14차년도(2019년), 15차년도(2020년)은 코로나19 이전 시점으로, 16차년도(2021년), 17차년도(2022년)

은 코로나19 이후 시점으로 구분하였다. 한편, 본 연구의 주된 목적이 연령층에 따라 코로나19가 사회적 

배제에 미치는 영향을 어떠한지를 조망하는 것이기에 연령층은 14차년도를 기준으로 청년 19세~39세, 중

년 40~64세, 노년 65세 이상으로 구분하였다. 이후 연령층에 따라 기준집단과 비교집단으로 구분하여 각

각 코로나19 확산 이후 시간더미변수를 곱하여 상호작용항을 생성하였으며, 상호작용항의 계수는 코로나

19의 영향력을 나타내는 이중차이 추정량을 의미한다.

3) 통제변수

사회적 배제는 상대성, 역동성, 그리고 다차원성의 특성을 가지고 있어(Walsh et al., 2017), 다양한 통제

변수를 모형에 추가하기에는 제약이 있다. 본 연구에서는 통제변수로 가구주의 성별과 지역(수도권 구분) 

더미변수, 연도 더미변수를 선정하였다. 성별은 ‘0=남성, 1=여성’으로 더미화하였으며, 지역(수도권 구분) 

더미변수는 ‘0=비수도권, 1=수도권’으로 구성되었다. 한편, 종단자료의 분석에서 발생할 수 있는 추정량의 

편의 발생을 예방하고자, 시간 더미변수를 모형에 포함시켰다(박승록, 2020)

3. 분석방법

모든 분석에는 17차년도 자료에서 제공하는 종단면 가중치를 적용하였으며, 우선 연구대상자의 인구사

회학적 특성과 주요 변수들의 특성을 확인하고자 빈도분석과 기술통계분석을 실시했다. 이후 본 연구의 

주요 연구문제인 연령층에 따라 코로나19가 사회적 배제에 미치는 영향을 살펴보고자 이중차이

(difference-in-differences)분석을 진행했다. 이중차이분석은 기준집단(정책의 영향을 받지 않는 집단)과 비

교집단(정책의 영향을 받는 집단)의 정책 시행 전후의 결과를 각각 차분한 뒤, 각각의 차분결과를 다시 한

번 차분하여 관찰되지 않는 개체의 특성과 시간추세를 제거하여 정책의 순효과를 추정할 수 있다(우석진, 

2018; 민인식·최필선, 2021). 한편, 본 연구에서는 비교집단이 중년층과 노년층, 총 2개이므로 확장형의 이

중차이분석을 적용하였으며(이석민, 2018; 남재현·이래혁, 2020), 이중차이 추정량을 얻기 위해 정책 시행 

전후 데이터를 합동시킨 상태에서 통합회귀모형을 설정하면 식 (1)과 같다.

          × 

   ×    

 식(1)

식(1)에서 Yi는 종속변수인 사회적 배제의 수준을 의미하며, Treat1i와 Treat2i는 정책(코로나19)의 영향을 

받으면 1, 받지 않으면 0인 비교집단들의 더미변수이며, Pi는 정책(코로나19) 시행 전은 0, 시행 후는 1인 

더미변수이다. β3와 β4는 각각 청년층과 비교하여 중년층과 노년층의 정책의 순효과(코로나19의 영향)를 

나타내는 이중차이 추정치를 의미한다. 마지막으로 Controli는 공변량을 의미한다.
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한편, 이중차이분석을 통해 정책의 순수한 효과를 추정하기 위해서는 정책 시행 이전 두 집단의 변화 

추이가 유사하다는 동일추세(common trend)의 가정이 충족되어야 한다. 두 집단의 변화 추이가 상이할 

경우, 이중차이분석을 통해 추정한 효과는 편의를 갖기 때문이다(이석민, 2018). 본 연구에서는 동일추세가

정의 충족 여부를 확인하고자, 연령층에 따른 사회적 배제 수준의 변화 추이를 살펴보았으며 <표 3> 및 

[그림 1]과 같다. 코로나19가 확산되기 이전 시점인 2019년과 2020년의 사회적 배제의 변화는 모든 집단에

서 유사하게 감소한 것으로 나타나, 동일추세가정이 충족됨을 알 수 있다.

〔그림 1〕 비교집단( 년층, 노년층)과 기 집단(청년층)의 사회  배제 추세

〈표 3〉분석 상의 사회  배제 변화  (n=3,580)

구분 2019년 2020년 2021년 2022년

청년층(19 ~ 39세) 1.705 1.602 1.632 1.595

중년층(40 ~ 64세) 1.854 1.817 1.823 1.755

노년층(65세 이상) 2.934 2.924 2.911 2.918

전체 2.117 2.106 2.134 2.125

제4  연구결과

1. 연구 상자의 인구사회학  특성

종속변수인 사회적 배제를 측정하고자 사용된 각 차원별 지표들의 경향성을 살펴보기 위해 기술통계분

석을 실시하였으며 <표 4>와 같다. 또한 상술한 것과 같이 사회적 배제의 가중치를 도출하는 방법을 통해 

구한 각 지표들 가중치는 각 연도별 순위에 일부 차이가 존재하나 전반적으로 장애여부, 주택자산, 소득, 

사회적 친분 관계 만족도의 가중치가 높게 나타났다.
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〈표 4〉사회  배제 각 지표별 표 화 기술통계량과 최종 가 치

차원 지표

2019년 2020년 2021년 2022년

평균
표준

편차

최종

가중치
평균

표준

편차

최종

가중치
평균

표준

편차

최종

가중치
평균

표준

편차

최종

가중치

경제
소득 .500 .500 3.731 .501 .500 3.406 .507 .500 3.171 .489 .500 3.742

수입 만족도 .505 .219 1.618 .486 .213 1.493 .492 .229 1.494 .482 .215 1.635

주거
주택자산 .353 .343 4.742 .348 .346 5.366 .342 .345 4.426 .341 .347 5.298

주거환경 만족도 .347 .186 2.609 .330 .176 2.873 .335 .186 2.433 .333 .179 2.795

고용
경제활동 참여형태 .451 .454 4.028 .460 .455 3.522 .480 .459 3.631 .489 .456 3.118

직업 만족도 .389 .192 1.970 .390 .189 1.722 .389 .194 1.898 .391 .189 1.614

사회적 

참여

사회적 친분 관계 만족도 .315 .162 4.407 .329 .157 4.224 .339 .173 3.844 .339 .169 3.966

자원봉사 여부 .886 .318 3.071 .905 .293 2.868 .904 .295 2.454 .912 .283 2.464

건강

장애여부 .121 .326 8.324 .125 .331 7.869 .129 .335 8.085 .133 .340 8.000

주관적 건강상태 .436 .243 .824 .426 .231 .803 .448 .242 .818 .451 .238 .826

만성질환여부 .660 .474 1.142 .704 .457 1.047 .724 .447 .992 .739 .439 1.031

교육 학력수준 .569 .273 .480 .569 .274 .481 .569 .274 .481 .569 .274 .481 

이후 각 지표별 가중치를 부여하여 합산한 사회적 배제, 설명변수, 그리고 통제변수의 빈도분석 및 기

술통계를 실시하였고 다음 <표 5>에 제시했다. 사회적 배제의 평균은 2.120, 표준편차는 1.025로 나타났다. 

사회적 배제를 각 차원별로 살펴보면 경제 차원의 평균은 .340, 표준편차는 .339이며, 주거 차원의 평균은 

.303, 표준편차는 .235이고, 고용 차원의 평균은 .346, 표준편차는 .307, 사회적 참여 차원의 평균은 .528, 표

준편차는 .182, 건강 차원의 평균은 .171, 표준편차는 .263, 교육 차원의 평균은 .433, 표준편차는 .262로 확

인되었다. 설명변수인 연령의 경우 범위는 22세에서 100세, 평균은 56.775, 표준편차는 14.292로 나타났으

며, 연령층의 경우 중년이 59.6%로 가장 높은 비중을 차지하였으며, 이후 노년 26.3%, 청년 14.1% 순으로 

확인되었다. 성별은 남성이 77.2%로 여성 22.8%보다 높은 비중을 보였으며, 지역의 경우 비수도권이 

52.2%로 수도권 47.8%보다 높게 나타났다.

〈표 5〉주요 변수들의 기술통계량   (n=14,320)

구분 변수명 범위(구분) 평균(표준편차) 혹은 % 비고

종속변수

사회적 배제 .022 ~ 1 2.120(1.025) 각 차원의 합을 표준화한 값

경제 차원 0 ~ 1 .340(.339)

주거 차원 0 ~ 1 .303(.235)

고용 차원 0 ~ 1 .346(.307)

사회적 참여 차원 0 ~ 1 .528(.182)

건강 차원 0 ~ 1 .171(.263)

교육 차원 0 ~ 1 .433(.262)

설명변수

연령 22 ~ 100 56.775(14.293)

연령층

청년층(19 ~ 39세) 14.1%

중년층(40 ~ 64세) 59.6%

노년층(65세 이상) 26.3%

통제변수

성별
0=남성 77.2%

1=여성 22.8%

지역(수도권 구분) 더미
0=비수도권 52.2%

1=수도권 47.8%

2. 코로나19가 사회  배제에 미치는 향 분석

코로나19가 연령에 따라 사회적 배제에 미치는 영향을 살펴보고자 이중차이분석을 실시했으며, 이분산
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성 문제를 해결하고자 강건한 표준오차(robust standard error)를 활용하였다. 분석결과는 다음 <표 6>에 

제시했다. 

코로나19가 사회적 배제에 미친 영향이 청년층보다는 중년층, 노년층에 더 클 것이라는 가정하에 청년

층을 기준집단으로, 중년층과 노년층을 비교집단으로 선정하였다. 분석결과, 청년층에 비해 노년층의 사회

적 배제가 통계적으로 유의미한 수준에서 증가했다(B(비표준화 계수)=.122, p<.05). 즉, 코로나19가 다른 변

수들을 통제했음에도 불구하고 청년층에 비해 노년층의 사회적 배제를 더욱 증가시킨 것을 의미한다. 한

편, 코로나19 영향의 측면에서 청년층에 비해 중년층의 사회적 배제에서는 통계적으로 유의미한 증감이 

발견되지 않았다(B=.090, p=.116).

〈표 6〉코로나19가 사회  배제에 미치는 향  (n=14,320)

구분
종속변수: 사회적 배제

B robust SE t

코로나19 확산 후(P) -.066 .054 -.122

비교집단(중년층) .218*** .042 5.239

비교집단(노년층) 1.153*** .044 26.074

중년층 × P .090 .057 1.574

노년층 × P .122* .060 2.029

가구주 성별 .738*** .023 31.949

상수항 1.534*** .040 38.196

시간(연도) 더미 포함

지역(수도권 구분) 더미 포함

F 633.61***

adjusted R2 .343

주: *p<.05, **p<.01, ***p<.001

제5  결론

본 연구는 최근 코로나19가 재확산되고 있는 상황에서 코로나19가 경제, 사회적 관계, 건강 등 다양한 

분야에 미친 영향이 연령층에 따라 차별적인지 탐색적으로 살펴보는 것이 목적이다. 이를 위해 경제적·사

회문화적 차원 등을 포괄하는 다차원성과 역동성을 특징으로 하는 사회적 배제 개념을 활용하였으며, 한

국복지패널 14차년도(2019년)부터 17차년도(2022년)의 자료를 균형패널로 구성하여 총 3,580가구를 분석대

상으로 하였으며, 이중차이분석을 수행했다. 연구결과를 요약하면, 다른 요인들을 통제했음에도 불구하고 

코로나19가 청년층에 비해 노년층의 사회적 배제를 더욱 악화시키는 것으로 나타났다. 이러한 연구결과를 

바탕으로 몇 가지 이론적, 정책적 함의를 제시하면 다음과 같다. 

사회적 배제가 전반적으로 완화되고 있는 것으로 나타났으나, 청년층에 비해 노년층의 경우 코로나19가 

사회적 배제의 악화에 영향을 미치는 것으로 확인되었다. 이는 코로나19의 부정적 영향이 취약계층에게 

더욱 집중되었을 것이라 보고한 선행연구들(손병돈·문혜진, 2020; 강유덕 2023; Berkout et al., 2021; Dorn 

et al., 2021)의 결과와 궤를 같이한다. 사회적 배제 수준의 변화를 살펴보면, 코로나19가 확산된 직후인 

2021년 자료에서는 청년층과 중년층의 사회적 배제 수준은 증가했지만, 노년층은 감소한 것으로 나타났다. 

반면 2022년 자료에서는 청년층과 중년층의 사회적 배제 수준은 감소했지만, 반대로 노년층의 사회적 배

제 수준은 증가했다. 정부는 코로나19 환자가 국내에 발생한 2020년 1월 직후 비상경제대책회의를 통해 
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노인, 소상공인, 빈곤층 등 취약계층을 중심으로 코로나19 대응정책을 추진하였다. 소득 1분위의 실업 및 

비경제활동인구 중 노인가구가 다수인 점으로 미루어보아(김태완, 2020), 초창기 코로나19 대응정책은 노

인층에게 집중되었다고 볼 수 있다. 하지만 시간이 지남에 따라 코로나19 대응 정책이 전체 인구로 확대

되면서, 사회적 배제 수준의 변화에 영향을 미친 것으로 풀이된다. 한편, 통계청(2022)의 사회동향에 따르

면 60대 이상이 다른 연령대에 비해 코로나19에 대한 심각성 인식이 평균보다 높게 나타났으며 행복감은 

제일 낮고 우울감은 제일 높은 것으로 나타났다. 또한 삶의 만족도, 긍정 및 부정적 정서 경험, 유데모니

아를 통해 측정한 주관적 웰빙 수준 역시 60대 이상이 제일 낮은 것으로 확인되었다(통계청, 2022). 이러

한 사실은 코로나19가 재확산되고 있는 상황에서 취약계층 중심의 지원정책이 필요함을 시사한다.

각 연도별 사회적 배제 지표의 1차 가중치(변동계수)를 살펴보았을 때, 전반적으로 지표들의 가중치 변

화폭은 작았으나, 주택자산 지표의 가중치는 크게 상승했다. 본 연구에서 1차 가중치가 높을수록 소수의 

사람들이 경험하는 배제를 의미하며, 가중치의 상승은 소수의 사람들이 경험하는 배제가 더욱 악화되고 

있음을 뜻한다. 부동산자산의 가격은 코로나19 이전부터 상승하였으며, 코로나19 확산 이후 각국 정부가 

코로나19 위기를 유동성 확대 기조로 대응하면서 부동산자산 가격의 상승은 더욱 가속화되었다. 주택가격

을 연가구소득으로 나눈 PIR을 살펴보면, 서울의 경우 2019년 1분기 10.5였으나, 2023년 1분기에는 14.5로 

증가했다(KB부동산, 2023). 또한 부동산자산 가격의 급등으로 인해 무주택임차가구와 자가가구 간의 자산 

격차는 더욱 커졌다(통계청, 2022). 가계금융복지조사 결과(2019년~2022년)를 살펴보면, 균등화 처분가능소

득의 지니계수는 하락하다가 상승한 반면, 순자산 지니계수는 지속적으로 상승했다. 이는 주거 차원의 배

제가 악화되고 있음을 의미하며, 자산 유형에서 부동산자산의 비중이 높은 한국 가구의 특성을 고려하면 

더욱 심각한 문제이다. 한국은 생활보장수단의 기능적 등가물로 주택자산이 그 역할을 대신하였기에(홍경

준·김사현, 2018), 부동산자산 가격의 급등은 주거 차원의 배제를 심화시킬 수 있다. 한편, 미국정부가 금

리인상을 필두로 긴축정책을 실시하면서, 한국의 부동산자산 가격도 소폭 하락하였으나 최근 다시 상승하

는 모습을 보이고 있다. 따라서 정부는 주거 차원의 배제를 완화하기 위해 부동산 투기수요 규제 및 실수

요 보호 정책을 염두해야 된다. 

본 연구는 상술한 의의가 있음에도 불구하고 일부 한계가 존재한다. 준실험연구의 아이디어를 차용한 

이중차이분석은 기준집단(정책 비수혜 집단)과 비교집단(정책 수혜 집단)으로 구성된다. 선행연구들을 통

해 코로나19가 취약계층을 중심으로 차별적인 영향을 미치는 것을 확인하였지만, 코로나19가 사회구성원 

모두에게 영향을 미친 것은 부인할 수 없는 사실이다. 즉, 본 연구에서 기준집단(청년층)과 비교집단(중년

층, 노년층) 모두 코로나19의 영향을 받았으므로 이중차이분석모형과 상이한 측면이 존재한다. 따라서 본 

연구결과에서 제시한 이중차이추정량을 코로나19의 순효과로 간주하기에는 무리가 있으므로, 해석에 유의

해야 한다. 

주지하다시피 사회적 배제 개념은 사회문화적 차원과 상대성을 포함하므로 측정지표는 국가나 대상, 연

령에 따라 다르게 구성될 수 있다. 본 연구는 코로나19가 전반적으로 한국의 사회적 배제에 미친 영향을 

탐색적으로 살펴보는 것이 목적이기 때문에 사회적 배제의 측정지표에서 청년, 중년, 노년의 특성을 반영

하지 못했다. 이를테면 교육 차원의 배제를 그 예로 제시할 수 있는데, 일반적으로 성인의 학력수준은 큰 

변화가 없다. 본 연구의 분석대상은 19세 이상의 가구주이며, 교육 차원의 배제 지표로 학력수준을 선정하

여 사회적 배제의 특징인 역동성을 반영하는데 제한이 있다. 후속 연구에서는 사회적 배제와 대상의 특징

을 폭넓게 반영할 수 있는 지표를 활용한다면, 더욱 정교한 연구가 될 것이라 기대한다. 
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코로나-19로 인한 she-cession은 왜 '엄마'에게 가혹한가?: 

코로나-19 이후 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간 추정을 중점으로 

Why Has She-cession Caused by COVID-19 Been Harsh on ‘Mommy’?

: Estimating Mothers’ Paid Working Time after COVID-19

김  준(이화여자대학교 사회복지학과 석박통합과정)

본고에서는 기혼 여성의 노동공급 메커니즘으로 여겨지는 Connelly model에서 주요한 요인인 자녀 특성

(자녀의 유무, 자녀의 연령)을 고려하여 코로나-19 이후 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간 변화를 살펴보

았다. 이를 위해 한국복지패널 11~15차 데이터를 활용하여 유자녀 기혼 여성을 처치집단으로 미혼 여성을 

대조집단으로 설정하였고 처치집단의 미성년 자녀 여부에 따라 자녀 유무 모델과 처치집단의 미취학 자녀 

여부에 따라 자녀 연령 모델로 구분하였다. 그리고 처치집단과 대조집단의 노동시장 내 지위를 성향점수매

칭 후, 코로나-19 이후 주당 평균 근로시간을 이중차분 추정하였으며 코로나-19 이전 시기에 대해 공통추세

가정이 성립하는지 확인하였다. 분석결과, 자녀 유무 모델과 자녀 연령 모델에서 자녀 특성이 부재한 미혼 

여성보다 자녀 특성에 영향을 받는 유자녀 기혼 여성은 코로나-19 이후 주당 평균 근로시간이 유의하게 감

소하는 것으로 나타났다. 특히, 자녀 유무 모델보다 자녀 연령 모델에서 코로나-19 이전 시기에 대해 공통

추세가정이 성립하였으며 코로나-19 이후 주당 평균 근로시간이 확연히 유의하게 감소하는 것으로 나타났

다. 이러한 분석결과는 코로나-19로 인한 she-cession에서 돌봄으로부터 자유롭지 못한 유자녀 기혼 여성이 

자녀로 인해 노동시장에서 가지는 페널티를 규명하였다는 것에 함의가 있으며, 앞으로의 포스트 코로나 시

대에서 노동시장 내 유자녀 기혼 여성의 지체된 노동공급을 회복하기 위해 저연령 자녀에 대한 보육서비스

를 집중적으로 지원해야 함을 시사한다.

✔  Key words: Connelly model, 코로나-19, 유자녀 기혼 여성, 유급 노동시간, 이중차분 추정

제1  서론 

본고에서는 기혼 여성의 노동공급 메커니즘인 Connelly model(1992)을 고려하여 코로나-19 이후 유자녀 

기혼 여성의 노동공급 변화를 유급 노동시간에 대한 이중차분 추정으로 파악하고자 한다.

코로나-19는 여성의 유급 노동에 부정적인 영향을 주고 있다. 여성보다 남성의 실직이 두드러진 이전의 

경제적 공황과 달리 코로나-19로 인한 공황은 남성보다 여성의 실직이 뚜렷하게 나타난다(Kim et al., 

2022). 2018년 대비 2020년 한국의 실업률을 비교해보면 남성은 약 0.04%p 감소한 반면 여성은 약 0.3%p

나 증가하였다(OECD, 2023). 현황은 국내에만 한정되지 않으며 전 세계적으로 코로나-19 충격에 의해 자

발적 또는 비자발적으로 여성이 실직을 하면서 여성의 실업률이 상승하고 있다. 코로나-19로 인해 여성이 

노동시장에 참여하지 못하면서 발생할 수 있는 경기후퇴에 대해, 팬데믹의 시대에서 여성의 노동시장 이
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탈로 인한 경제적인 손해에 대해 우려를 하면서 학계에서는 이를 여성을 뜻하는 ‘she’와 경기후퇴를 의

미하는 ‘recession’의 합성어로 ‘she-cession’으로 일컫고 있다.

그렇다면 코로나-19로 인한 she-cession은 왜 여성에게만 가혹한가? 이전보다 she-cession이 부각된 이

유는 코로나-19 확산을 방지하기 위한 사회적 거리두기로 인해 남성보다 여성이 집중되어있는 서비스 직

종이 우선적으로 코로나-19 충격을 흡수하였기 때문이다(Cajner et al., 2020; Montenovo et al., 2020). 

2020년 4월 이후 노동시장의 노동공급에 있어 여성이 남성보다 느리게 회복하는 것으로 나타나고 있는데

(Alon et al., 2020), 코로나-19 여파로 인한 남녀의 노동공급 격차는 앞으로의 노동시장 내 성평등을 저해

할 수 있는 문제가 있다(Kim et al., 2022). 따라서 코로나-19로 인한 she-cession에서 취약한 여성은 누구

인지를 파악하고, 이로 인한 상흔효과(scarring effect)와 인적자본의 평가절하를 예방할 필요가 있다.

주목해야 할 점은 코로나-19로 인한 she-cession에서 취약한 여성이 상이하다는 것이다. 대표적으로 유

자녀 기혼 여성이 she-cession의 표적이 되었는데, 코로나-19는 유자녀 기혼 여성에게 ‘고용의 위기’뿐

만 아니라 휴교한 유치원, 초등학교 등 공공 보육서비스의 단절로 ‘돌봄의 부담’이라는 이중고를 주고 

있다. 유자녀 기혼 여성에게 공적인 보육서비스의 부재는 무급 가사노동을 가중하여 노동공급을 감소시킬 

수 있으며, 이는 그간의 연구에서도 코로나-19로 인한 공적인 보육 공백에 유자녀 기혼 여성의 유급 노동

시간이 뚜렷하게 감소하는 것을 파악할 수 있다(Stantcheva, 2022). 

그러나 임금이 상승할 때 노동과 여가의 대체관계로 결정되는 기본적인 노동공급 모형과 달리 기혼 여

성의 노동공급은 자녀 특성으로 인한 가사노동 투입에 대해 여성 특유의 시간적 제약과 이를 완화하는 보

육서비스를 고려해야 한다(Connelly, 1992). 그럼에도 불구하고 기존의 연구에서는 자녀에 대해 노동공급 

탄력성이 상이한 기혼 남녀를 비교하였으며 자녀가 있는 기혼 여성의 노동공급의 주요한 요인인 자녀 특

성을 전반적으로 고려하여 공적인 보육서비스의 부재가 있던 코로나-19 이후 유자녀 기혼 여성의 유급 노

동시간 변화를 살펴보지 못한 한계가 있다(Andrew et al., 2020; Collins et al., 2020; Hipp·Bünning, 2020). 

따라서 본고에서는 기존의 연구를 보완하기 위해 기혼 여성의 자녀 특성과 보육서비스의 관계에서 기

혼 여성의 노동공급 메커니즘을 파악한 Connelly model(1992)을 착안하여 기혼 남성보다 노동공급 격차가 

작고 노동시장 내 여성이란 동질성을 가진 미혼 여성에 비해 모성이 강조되는 유자녀 기혼 여성은 코로나

-19로 인한 공적인 보육 공백으로 유급 노동시간에 어떠한 변화가 있었는지 파악하고자 한다. 본고에서의 

이러한 시도는 코로나-19로 인한 she-cession에서 돌봄이라는 무급 가사노동으로부터 자유롭지 못한 기혼 

여성이 자녀로 인해 노동시장에서 가지는 페널티를 살펴보는데 함의가 있다. 

마지막으로 본고의 연구질문은 다음과 같다.

 

  연구질문: 코로나-19는 유자녀 기혼 여성의 노동공급에 어떠한 영향을 주었는가?
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제2  이론  배경

1. Gronau model

기혼 여성의 노동공급은 어떻게 결정되는가? 기본적인 노동공급 모형은 노동과 여가의 관계로 노동공급

이 결정된다. 하지만 이는 남성의 노동공급을 분석하는데 적합한 모형이다. 기혼 여성의 노동공급은 가사

노동에 대한 시간 투입이라는 여성으로의 시간적 제약을 고려해야 한다. 이를 고려한 Gronau(1973)에 따

르면 가사노동은 가족의 효용을 극대화하기 위해 필요한 재화로 가정재를 생산하는 행위이며, 이는 생산

이론을 기반으로 하여 가계생산에 투입되는 노동으로 본다. 즉, 기본적인 노동공급 모형과 달리 Gronau 

model(1973)은 가사노동을 순수한 여가와 구분하여 기혼 여성의 노동공급 메커니즘을 파악하고 있다.

이 이론의 가정에 따르면 소비할 재화는 가족 내에서 직접적으로 만들어지거나, 시장노동에 일정한 시

간을 투자하여 벌어들인 소득으로 구매할 수 있다. 가사노동에서의 소비()는 가계생산함수   

로 나타내며 가사노동시간으로 결정되는데, 가사노동시간이 증가할수록 가계생산은 증가하지만 그에 

대한 증가는 체감한다[   
′〉 ˝〈]. 시장노동에서의 소비()는 시장생산함수   로 

나타내며 시장임금율()이 주어지면 시장노동시간()의 비율로 그에 대한 시장생산이 증가한다. 즉, 총소

비()는 가사노동에서의 소비()와 시장노동에서의 소비()의 합인     , 총노동시간은 가

사노동시간()과 시장노동시간()의 합인 
    , 여가는 총노동시간을 제외한 

       
로 정리된다. 이를 전제하여 Gronau model에 의한 기혼 여성의 노동공급 결

정은 아래의 식과 같이 총소비와 총노동시간의 효용 극대화에 따른 최적화 조건이 도출된다. 단, 개인의 

소비는 반드시 가계생산 또는 시장생산을 통해 얻는 소득 범위 내에서 가용한다는 제약이 따른다.

max
 

  
    

    


≤   

위의 식에서 가계생산함수를 도입한 후 최적해는 [그림 1]과 같이 나타낼 수 있다. [그림 1]에 따르면 

기혼 여성은 
 만큼의 시간을 무급 가사노동을 통해 그에 대한 소비()를 기여한 후, (  

 ) 만큼의 

시간을 유급 노동에 소진하게 된다. 그러므로 자녀가 없는 미혼 여성에 비해 무급 가사노동을 부담받는 

유자녀 기혼 여성은 유급 노동에 할애하는 시간이 줄어들게 되고, 이로 인해 노동시장에서 상대적으로 불

리한 처지에 놓이게 된다. 그러나 무급 가사노동의 일정 부분이 사회화되어 공공부문에 의해 제공되는 서

비스에 의해 대체되는 경우, 기혼 여성의 무급 가사노동시간이 유급 노동시간으로 이연될 수 있다. 예로 

보육서비스가 자녀에 대한 무급 가사노동시간을 대체함으로써 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간이 증가

할 수 있다. 따라서 본고에서는 Gronau model에 기반하여 코로나-19로 인한 공적인 보육 공백은 유자녀 

기혼 여성에게 자녀에 대한 무급 가사노동시간을 가중하게 하고, 그로 인해 자녀가 없는 미혼 여성보다 

유급 노동시간의 기여가 더 줄어들었을 것으로 예측한다.
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〔그림 1〕 Gronau model 1)

이러한 예측은 코로나-19라는 경제적 공황에서 부가적 노동자 가설(Fukuda-Parr et al., 2013)에 의해 강

하게 지지된다. 부가적 노동자 가설은 경제적 침체로 실업한 남편을 대신해서 일시적으로 아내의 노동공

급이 증가하기도 하지만 이는 부가적 노동자(added worker)일 뿐 ‘남편은 직장에서, 아내는 집안에서’라

는 공-사 이분법이 강화된다고 설명한다. 구체적으로 남편은 코로나-19로 인한 경제적 공황에서 생계부양

자로서 역할을 제대로 하지 못한다고 느끼는 반면 남성성을 강조하기 위해 유급 노동에 더 열중하게 되고

(Berik·Kongar, 2013), 아내는 코로나-19로 인한 실업으로 젠더역할 갈등을 겪는 남편을 자극하지 않으려

고 여성성을 강조하기 위해 무급 가사노동에 더 몰두하게 된다는 것이다(Bittman et al., 2003). 그러므로 

부가적 노동자 가설에 기반하여 코로나-19라는 경제적 공황에서 공-사 이분법에 구속되지 않는 미혼 여성

에 비해 유자녀 기혼 여성의 노동공급이 더 감소할 것이라고 예측될 수 있다.

또한 코로나-19가 유자녀 기혼 여성의 노동공급에 어떠한 영향을 주었는지는 Gronau model을 기반으로 

국내연구를 통해서 예측될 수 있다. 국내연구는 코로나-19 이후 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간보다 

무급 가사노동시간의 변화를 살펴본 연구들이 있었다(안미영, 2022; 김 건, 2023). 안미영(2022)은 코로나

-19 전후 시기(2018 ~ 2021년)만 한정하여 경제활동에 참여 중인 부부를 대상으로 코로나-19 이후 기혼 

여성의 무급 가사노동시간에 대해 분석하였으며, 김 건(2023)은 코로나-19 이전 시기(2014 ~ 2019년)를 포

함하여 미혼·기혼 여성과 기혼 여성·남성을 대상으로 코로나-19 이후 기혼 여성의 무급 가사노동시간을 

파악하였다. 국내연구들의 일관된 점은 코로나-19 이전보다 코로나-19 이후 유자녀 기혼 여성의 무급 가

사노동시간이 더 증가하였다는 것이다.2) 이처럼 코로나-19로 인한 공적인 보육서비스의 부재로 자녀가 있

는 기혼 여성에게만 무급 가사노동시간이 부담스럽게 전가되는 것은 반대로 코로나-19 이후 유자녀 기혼 

여성의 유급 노동시간은 감소할 것이라고 ‘Gronau model’을 기반으로 예측될 수 있다.

1)  이는 한국여성경제학회(2012)에서 참고하였다.

2)  안미영(2022)과 김 건(2023)의 연구에서 공통적으로 코로나-19 이전 시기(2018~2019년)보다 코로나-19 이후 시기(2020~2021년)에서 기혼 남성

에 비해 기혼 여성의 무급 가사노동시간이 더 증가하였다는 결과를 나타내었다. 특히, 미관측 이질성을 통제하지 못한 안미영(2022)의 연구를 

보완한 김 건(2023)의 연구는 코로나-19 이전 시기(2014~2019년)에서 공통추세가정이 성립하지 못하였다는 한계가 있으나 코로나-19 전후의 

시기(2018~2021년)만을 이중차분 추정하였을 때, 코로나-19 이후 미혼 여성에 비해 유자녀 기혼 여성의 무급 가사노동시간이 더 증가하였다

고 보고하였다.
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하지만 Gronau model은 코로나-19로 인한 공적인 보육서비스의 부재가 유자녀 기혼 여성에게 자녀에 

대한 무급 가사노동을 증가시키고 노동시장에서의 노동공급을 감소시켰을 것이라고 파악할 수 있지만, 코

로나-19로 인해 충족되지 못하는 보육서비스가 기혼 여성의 ‘자녀 특성’에 따라 상이할 것인데 이와 관

련하여 유자녀 기혼 여성의 노동공급을 파악하기 어렵다는 한계가 있다. 따라서 본고에서는 유자녀 기혼 

여성 자녀의 특성과 보육서비스의 관계에서 기혼 여성의 노동공급 메커니즘을 살펴본 Connelly 

model(1992)을 착안하여 연구질문을 파악하고자 한다.

2. Connelly model

기혼 여성은 가구 내에서 담당하는 가사노동이나 돌봄의 1차적 책임자 역할로 인해 가족의 여건이 노

동공급에 직·간접적으로 투영된다(한국여성경제학회, 2012). 특히, 유자녀 기혼 여성에게 자녀의 특성과 

보육서비스는 기혼 여성의 노동공급의 결정에서 중요한 요인이며, 이를 고려한 Connelly(1992)에 따르면 

보육서비스의 수요적 부분인 자녀의 특성과 보육서비스의 가용적 부분인 가구의 소득 그리고 보육서비스

의 비용을 기반으로 기혼 여성의 노동공급에 대한 메커니즘을 고려하고 있다. Connelly model에서 기혼 

여성은 일반 재화에 대한 소비(), 여가시간(), 자녀보육의 질()로부터 효용을 얻는다고 전제하고 있다.

max      

        

                    ; 
  〉  

 
〈 



               

               

           〈 

이 이론의 가정에 따르면 4개의 제약식이 포함되어 있다. 첫 번째 제약식은 자녀보육의 질에 관한 생산

함수로 자녀보육의 질()은 기혼 여성에 의한 자녀 돌봄 시간(), 외부 보육시설에 맡겨지는 시간()과 

보육시설의 질()에 의해 결정된다. 특히, 이는 보육서비스의 수요와 관련된 부분으로 기혼 여성의 가구에

서 자녀의 수()와 자녀의 연령대()에 의해 달라진다는 점에 유의할 필요가 있다. 이를 기반으로 코로나

-19로 인한 공적인 보육 공백은 외부 보육시설에 맡겨지는 시간()을 감소시키고 기혼 여성에 의한 자녀 

돌봄 시간()을 증가시켰을 것인데, 이는 자녀 수()와 연령()에 따라 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시

간에 차이가 있을 것이라고 예측될 수 있다.

두 번째 제약식은 예산제약으로 소비()와 자녀보육비용()은 기혼 여성의 근로소득()과 배우자

의 소득()을 포함한 전체 가구의 소득에 의해 결정된다. 특히, 이는 보육서비스의 가용과 관련된 부분으

로 기혼 여성과 배우자의 소득에 의해 영향을 받는다는 점에 유의할 필요가 있다. 이를 기반으로 코로나

-19로 인한 공적인 보육 공백은 사적인 보육서비스가 대체할 수 있는데, 이에 대한 구매력은 속한 가구의 

소득에 따라 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간에 차이가 있을 것이라고 예측될 수 있다.3)

3)  세 번째와 네 번째 제약식은 기혼 여성과 자녀의 시간제약으로 기혼 여성의 유급 노동시간(), 자녀 돌봄 시간(), 여가시간()의 합은 1

로 제한하는데, 단, 기혼 여성의 자녀 돌봄 시간()과 외부 보육시설에 맡겨지는 시간()의 합이 1 미만인 것으로 가정하고 있다.
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이러한 제약식을 전제로 오차항(ε)에 대한 일정한 가정을 통해 Connelly model에서 기혼 여성의 노동공

급함수는 아래와 같은 축약식으로 표현된다. 시장임금(), 보육서비스의 시장가격(), 자녀의 수와 자녀

의 연령에 따른 자녀 특성(), 가구의 소득() 등이 기혼 여성의 유급 노동시간()에 영향을 준다고 파악

할 수 있다. 따라서 본고에서는 Connelly model을 기반으로 이의 주요한 요인인 ‘자녀 특성’과 관련하

여 보육서비스의 수요가 요구되는 자녀가 있는 기혼 여성과 보육서비스의 수요가 많은 어린 자녀가 있는 

기혼 여성은 자녀 특성이 부재한 미혼 여성에 비해 코로나-19로 인한 공적인 보육 공백에서 자녀를 돌보

는 무급 가사노동시간이 증가하여 유급 노동시간이 더 감소할 것으로 예측한다.

      
     ⋯

    δ  δ δ
 δ δ ε

이러한 예측은 코로나-19라는 경제적 공황에서 모성박탈이데올로기(Elvin-Nowak·Thomsson, 2001)에 

의해 강하게 지지된다. 모성박탈이데올로기는 경제적 침체의 시기에서 엄마의 부재가 영유아기 아동의 정

서적 발달에 부정적이라는 인식이 높아지면서 자연스럽게 엄마라는 역할에 대한 강조로 인해 엄마의 노동

공급이 감소한다고 설명한다. 구체적으로 외환위기 때, 남성부양자 및 가족임금이데올로기와 함께 부각된 

논리가 경제적 위기의 상황에서 엄마가 아이와 함께 있지 않을 경우 자녀에게 발생할지 모르는 부정적 영

향력이 강조되었는데(조순경, 1998), 이로 인해 당시 상당한 규모의 엄마들이 노동시장에서 이탈했다(윤성

호, 2011; 김수정, 2014). 그러므로 모성박탈이데올로기에 기반하여 코로나-19라는 경제적 공황에서 모성이 

강조되지 않는 미혼 여성에 비해 유자녀 기혼 여성의 노동공급이 더 감소할 것이라고 예측될 수 있다.

또한 코로나-19가 유자녀 기혼 여성의 노동공급에 어떠한 영향을 주었는지는 Connelly model을 반영한 

국외연구를 통해서 파악할 수 있다. 국외연구는 Connelly model의 자녀 특성(자녀의 유무, 자녀의 연령)을 

고려하여 코로나-19 이후 유자녀 기혼 여성의 노동공급 변화를 살펴본 연구들이 있었다(Andrew et al., 

2020; Collins et al., 2020; Hipp·Bünning, 2020; Kim et al., 2022). Andrew et al.(2020)과 

Hipp·Bünning(2020)은 자녀의 유무를 고려하였는데, 자녀가 있는 부부를 대상으로 코로나-19 이후 경제활

동 중인 부부의 노동공급(일일 유급 노동시간, 주간 유급 노동시간 단축 여부)을 분석하였다. Collins et 

al.(2020)은 자녀의 연령을 고려하였는데, 1~5세, 6~12세, 13~17세 자녀를 둔 부부를 대상으로 코로나-19 이

후 경제활동 중인 부부의 노동공급(주당 유급 노동시간)을 살펴보았다. 반면, Kim et al.(2022)은 자녀의 유

무(미혼, 기혼)와 자녀의 연령(0~5세, 6~17세, 18세 이상)을 고려하여 코로나-19 이후 노동공급(주간 유급 

노동참여 여부)을 파악하였다. 국외연구들의 일관된 점은 코로나-19 이후 유자녀 기혼 여성의 노동공급이 

더 감소하였으며, 자녀가 어릴수록 기혼 여성의 노동공급이 더 감소하였다는 것이다. 이처럼 코로나-19로 

인한 공적인 보육서비스의 부재에서 자녀 특성에 영향을 받는 유자녀 기혼 여성의 노동공급이 감소하였다

는 점은 기혼 여성에게만 가중되는 자녀에 대한 시간적 제약과 이를 보완하는 보육서비스의 관계에서 기

혼 여성의 노동공급 메커니즘을 파악한 ‘Connelly model’과 일치하는 부분이다. 

하지만 기존의 연구에서는 온라인 설문을 통해 표본을 설정하였기에(Andrew et al., 2020; 

Hipp·Bünning, 2020), 모집단으로부터 동일확률 선택방법을 기반으로 하는 무작위 추출이 아니므로 표본

을 통해 모집단을 유추하기 어렵다. 또한 분석기간을 코로나-19 이후 시기로 한정하였기에(Andrew et al., 

2020; Collins et al., 2020; Hipp·Bünning, 2020), 실질적으로 코로나-19로 인해 기혼 여성의 노동공급이 감

소하였는지 인과관계를 유추하기 어렵다. 특히, 그간의 연구에서는 근본적으로 노동공급의 메커니즘이 상
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이한 기혼 남녀를 대상으로 코로나-19 이후 부부의 무급 및 유급 노동시간의 배분에 초점을 두었으며, 

Connelly model의 자녀 특성을 자녀의 유무나 자녀의 연령 중 하나만 고려하여 세심하게 살피지 못했다는 

한계가 있다(Andrew et al., 2020; Collins et al., 2020; Hipp·Bünning, 2020). 즉, 기존의 연구에서는 노동시

장에서 임금이 상승할 때 기혼 남성은 (시장)노동과 여가의 대체관계로 노동공급이 결정되는 반면 기혼 

여성은 여기에 가사노동이 반영됨에도 불구하고 노동공급에서 상이한 탄력성을 전제하였다는 문제가 있으

며, 부부가 노동시장에서의 생산성에 따라 유급 노동과 무급 가사노동이 배정된다는 경제적 교환 이론과 

부부의 사회문화적인 젠더역할에 따라 유급 노동과 무급 가사노동이 배분된다는 젠더수행이론을 중점으로 

두어 기혼 여성의 노동공급에 주요한 요인인 Connelly model의 자녀 특성을 배제하였다는 한계가 있다.

이에 본고에서는 기존의 연구를 보완하기 위해 공신력 있는 데이터를 활용하여 표본을 선정하고자 한

다. 또한 코로나-19 이전 시기를 분석기간에 포함하여 코로나-19 이전의 추세에 비해 코로나-19 이후 실

질적으로 기혼 여성의 유급 노동시간이 감소하였는지 그에 대한 인과관계를 유추하고자 한다. 특히, 기존

의 연구와 같이 노동공급 탄력성이 둔한 기혼 남성과 비교하기보다 여성이라는 동질성을 가졌지만 모성에 

대한 페널티가 부재한 미혼 여성과 유자녀 기혼 여성이 노동시장 내 지위(연령, 교육수준, 직위, 소득 등)

가 동등함에도 불구하고 코로나-19로 인한 공적인 보육 공백에서 모성에 대한 페널티가 가중되어 코로나

-19 이후 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간이 감소하였는지 파악하고 한다. 이에 본고에서는 기혼 여성

의 노동공급 분석 시 주의를 기울인 Connelly model에서 ‘자녀 특성’을 전반적으로 고려하여 ‘자녀의 

유무’와 ‘자녀의 연령’으로 구분하여 살펴보고자 한다. 

마지막으로 본고에서 검증하고자 하는 연구가설은 Connelly model의 ‘자녀 특성’을 고려하여 ‘자녀

의 유무’를 살펴보는 연구가설 1, ‘자녀의 연령’을 살펴보는 연구가설 2로 구분하며 이는 다음과 같다.

연구가설 1: 코로나-19로 인해 자녀 특성이 부재한 미혼 여성보다 자녀가 있는 유자녀 기혼 여성의 

     유급 노동시간이 더 감소하였을 것이다.

연구가설 2: 코로나-19로 인해 자녀 특성이 부재한 미혼 여성보다 저연령 자녀를 둔 유자녀 기혼 여성의 

     유급 노동시간이 더 감소하였을 것이다.
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제3  연구방법

1. 분석자료  분석 상

분석자료는 한국복지패널(이하 KWPS)의 11차(2016년 조사, 2015년 귀속) ~ 15차(2020년 조사, 2019년 귀

속) 가구용 및 가구원용 데이터를 기반으로 구성한 균형패널 자료를 활용한다. KWPS는 국내에서 전국 대

표성을 지닌 공신력 있는 데이터로 전체 표본의 약 50%를 고용이 불안정한 저소득층 가구에도 할당하고 

있어 노동시장 내 지위가 편향되지 않은 여성을 대상으로 코로나-19로 인한 유급 노동시간의 변화를 추정

할 수 있기에 선정하였다. 

분석기간은 2016년부터 2020년까지로 코로나-19 이후 기혼 여성의 유급 노동시간의 변화를 살펴보기 

위해 코로나-19 이전 시기에 해당하는 4기간(2016 ~ 2019년)을 분석에 포함한다.4) 코로나-19 이전 시기를 

11차부터 포함한 이유는 10차(2015년 조사, 2014년 귀속)의 경우, 2015년 6월경 확산된 메르스(Mers-Cov)

로 인한 공적인 보육서비스 시설의 휴교령이 있었기에 제외하였다.5) 2020년 1월경 국내에 코로나-19가 첫 

창궐한 시기를 고려하여 코로나-19가 발생하기 전인 11 ~ 14차(2016 ~ 2019년 조사, 2015 ~ 2018년 귀속)

를 t = 0 시점으로, 코로나-19가 발생한 후인 15차(2020년 조사, 2019년 귀속)를 t = 1 시점으로 설정하였

다.

  분석대상은 분석기간 동안 경제활동 중이며 생산가능연령에 해당하는 ‘만 20세 이상 65세 미만인 미혼 

여성과 기혼 여성’이다.6) 본고의 목적은 Connelly model의 ‘자녀 특성’인 자녀의 유무와 자녀의 연령

을 고려하여 코로나-19로 인한 공적인 보육 공백이 자녀 특성이 부재한 미혼 여성에 비해 유자녀 기혼 여

성의 유급 노동시간에 어떠한 영향을 주었는지 파악하는 것이다. 따라서 ‘자녀 유무 모델’인 연구가설 

1을 검증하기 위해 분석기간 동안 미성년 자녀가 있는 기혼 여성을 처치집단으로, 분석기간 동안 자녀가 

없는 미혼 여성을 대조집단으로 설정한다. ‘자녀 연령 모델’인 연구가설 2를 검증하기 위해 분석기간 

동안 미취학 자녀가 있는 기혼 여성을 처치집단으로, 분석기간 동안 자녀가 없는 미혼 여성을 대조집단으

로 설정한다. 단, 본고에서는 Connelly model의 자녀 특성에 온전히 초점을 두기 위해 두 모델 모두 처치

4)  기존의 연구에서는 코로나-19 이후 시기만 분석기간으로 한정하여 유자녀 기혼 여성의 노동공급이 감소하였다고 분석하였다(Andrew et al., 

2020; Collins et al., 2020; Hipp·Bünning, 2020). 그러나 코로나-19 이전 시기부터 유자녀 기혼 여성의 노동공급이 유의하게 감소하였다면, 코

로나-19로 인한 공적인 보육 공백으로 유자녀 기혼 여성의 노동공급이 감소하였다고 인과관계를 유추할 수 없다. 이에 본고에서는 유자녀 기

혼 여성에게 자녀 특성이라는 처치(treatment)가 공공 보육서비스가 부재한 코로나-19 이후(period) 유급 노동시간에 어떠한 영향을 주는지 처

치와 시점을 고려하는 이중차분 추정을 활용한다. 하지만 이중차분 추정으로 강건한 인과관계를 도출하기 위해서는 공통추세가정을 만족해야 

한다. 공통추세가정이 성립하는지 확인하기 위해 요구되는 이전 시기에 대한 기간이 구체적이지 않지만, Comparative interrupted time series 

Design(이하 CITS)에 따르면 처치집단과 대조집단에 대한 이전 시점의 최소 4기간 이상을 활용하여 종속변수에 대한 공통추세가정을 살피고, 

이를 기반으로 이후 시점에서의 처치집단과 대조집단의 종속변수에 대한 변화를 이중차분 추정한다(Rossi et al., 2018). 본고에서는 이를 반영

하여 CITS에서 요구되는 처치집단과 대조집단에 대한 이전 시점의 최소 4기간의 데이터를 분석기간에 포함하여 공통추세가정이 만족하는지 

파악하고자 한다.

5)  2015년 한국복지패널 기초분석보고서에 따르면 KWPS 10차는 2015년 3~6월에 조사가 시행되었다. 한편 메르스는 2015년 5월경 국내에 첫 유

입하여 당해 6월경에 전국적으로 전염되었는데, 시기적으로 중첩되어 KWPS 10차는 분석기간에서 제외하였다.

6)  분석대상 모두 코로나-19로 인해 노동공급에 영향을 받았기에 코로나-19로 인한 고용충격에서 배제되는 대조집단을 선정할 수 없다는 한계

가 있다. 그러나 이론적 배경에서 논의한 바와 같이 Connelly model의 자녀 특성이 존재하는 처치집단보다 자녀가 부재한 대조집단이 코로나

-19로 인한 공적인 보육 공백에서 비교적 자유롭기에 코로나-19로 인한 고용충격이 더 완충되었을 것으로 예측하며, 유자녀 기혼 여성을 처

치집단으로 미혼 여성을 대조집단으로 설정하였다. 물론 이러한 설정으로 추정치가 과소하게 추정될 수 있으나 반면에 유의한 결과가 나타

난다면 코로나-19로 인한 공적인 보육 공백에서 기혼 여성이 자녀로 인한 모성 페널티로 인해 노동공급에 부정적인 영향을 받았다고 해석될 

수 있다.
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집단은 이성 부부로 슬하에 자녀가 1명인 3인 가구에 속하는 기혼 여성으로 제한하였고7), 대조집단은 가

구주로 슬하에 미성년 자녀를 둔 미혼모인 미혼 여성을 제외하였다.

2. 변수설정

종속변수는 처치집단과 대조집단의 ‘주당 평균 근로시간’의 차이이다. 이는 코로나-19로 인한 고용충

격에서 비자발적인 실업을 즉각적으로 반영할 뿐만 아니라 코로나-19로 인한 she-cession에서 고용과 돌

봄의 이중고로 유자녀 기혼 여성의 자발적인 노동공급 이탈 또한 포착할 수 있다(이은정, 2019; Collins et 

al., 2020). 주당 평균 근로시간은 (일한 개월 수 * 4주 * 주당근로시간) / 52.1주로 환산하여 구한다(노혜

진·이지은, 2020).

통제변수는 처치집단과 대조집단의 노동시장 내 지위를 통제하기 위해 연령, 연령제곱, 교육수준, 종사

상 지위, 사업체 규모, 소득, 코로나-19의 타격이 심했던 업종과 직종, 코로나-19의 전염이 심했던 지역을 

통제한다(Andrew et al., 2020; Collins et al., 2020; Hipp·Bünning, 2020; Kim et al., 2022).8) 주요 변수설정

은 <표 1>과 같다.

〈표 1〉주요 변수설정

7)  처치집단인 유자녀 기혼 여성이 자녀 수가 2명 이상일 경우, 본고에서 검증하고자 하는 Connelly model의 자녀 특성(자녀의 유무, 자녀의 연

령)에 대해 혼란을 줄 수 있기에 처치집단은 슬하에 자녀가 1명인 기혼 여성으로 제한한다(Collins et al., 2020). 또한 처치집단인 유자녀 기혼 

여성이 자녀를 돌봐줄 수 있는 부모 세대와 동거할 경우, 세대 간 사적 자원이전(intergenerational private transfer of resource)으로 노동공급

이 증가할 수 있기에(Pezzin·Schone, 1999) 처치집단은 이성 부부로 슬하에 자녀 1명인 3인 가구에 속하는 기혼 여성으로 제한한다.

8)  Kim et al.(2022)은 노동시장 내 지위로 연령, 연령제곱, 교육수준을 통제하였으나 고용적 지위를 살펴보지 못했다는 한계가 있다. 반면 Collins 

et al.(2020)은 고용적 지위로 코로나-19 이전 근속연수를 통제하였다. 본고에서는 이를 고려하여 KWPS에서 종사상 지위(상용직·임시일용직)

와 사업체 규모(대기업·중소기업)를 통제변수로 투입한다. 또한 Connelly model에서 보육서비스의 가용적 측면인 소득을 통제한 연구도 있었

다(Hipp & Bünning, 2020). 본고에서는 Connelly model에서 보육서비스의 수요적 측면인 ‘자녀 특성’을 고려하여 공적인 보육 공백이 있던 

코로나-19 이후 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간의 변화를 파악하는 것이 목적이기에 보육서비스의 가용적 측면인 소득을 통제한다. 이는 

KWPS에서 처분할 수 있는 소득을 나타내는 가처분 소득을 통제변수로 투입한다.

변수명 변수설정

종속변수 (일한 개월 수 * 4주 * 주당근로시간) / 52.1주

통

제

변

수

노동시장 내 지위

연령 만나이

연령 제곱 ‘연령’ 변수의 제곱

교육수준

⓪ 고졸 이하

① 전문대졸

② 대졸

③ 대학원졸

종사상 지위
⓪ 임시일용직

① 상용직

사업체 규모
⓪ 중소기업 (상시근로자 300인 미만)

① 대기업 (상시근로자 300인 이상)

소득 로그를 씌운 가처분 소득

업종

제10차 한국표준산업분류 대분류 20종 중 숙박 및 음식점업, 교육 서비스업, 

보건업 및 사회복지 서비스업, 예술 및 스포츠업을 더미로 설정한다.
예를 들어, 숙박 및 음식점업에 해당하면 ① , 비해당하면 ⓪으로 코딩하였다.

직종

제7차 한국표준직업분류 대분류 10종 중 서비스직, 판매직, 단순노무직을 더

미로 설정한다.
예를 들어, 서비스직에 해당하면 ① , 비해당하면 ⓪으로 코딩하였다.

지역
⓪ 비해당

① 대구/경북
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3. 분석방법

본고에서는 Connelly model의 자녀 특성(자녀의 유무, 자녀의 연령)을 고려하여 코로나-19 이후 처치집

단의 유급 노동시간을 대조집단과 비교하는 것이 그 목적이다.

첫째, 코로나-19 전후 처치집단과 대조집단의 체계적 차이에 의해 유급 노동시간이 결정되어야 하기에 

처치집단과 노동시장 내 지위가 동등한 대조집단을 매칭하는 ‘성향점수매칭’을 실시한다. 이에 처치집

단이 크지 않으므로 관측치의 손실을 줄이면서도 공변량의 균형을 이루기 위해 집단 간 성향점수 차이의 

최대 허용범위인 캘리퍼를 0.2로 설정하고 처치집단과 대조집단을 1:5의 비율로 NN 매칭한다(노혜진·이

지은, 2020).

둘째, 매칭된 표본을 가지고 ‘이중차분 추정’을 실시한다. 이에 처치집단과 대조집단의 시간불변의 

개인 이질성을 통제하기 위해 개인 및 시간 고정효과를 추가한 고정효과 패널선형회귀 모형을 활용하는데 

패널자료의 자기 상관과 이분산을 통제하기 위해 표준오차는 cluster robust standard error를 적용한다. 구

체적으로 이중차분 추정 회귀식은 아래 식 (1)과 같다. 특히, 식 (1)에서  는 처치집단을 나타내는 그룹 

더미와 코로나-19 이전(t = 0)·이후(t = 1)를 나타내는 시점 더미의 상호작용항이며, 가 이중차분 추정치

로 코로나-19 전후 처치집단과 대조집단의 주당 평균 근로시간의 차이를 나타낸다. 

 
 

    _____________________________________________________________ 식 (1)


 
 : 주당 평균 근로시간, 


 : 개인 고정효과, 


 : 년도 고정효과, 

 
 : 통제변수

셋째, 이중차분 추정치가 강건한 인과관계를 도출하는지 파악하기 위해 Granger causality test로 ‘공통

추세가정 검정’을 실시한다(Angrist·Pischke, 2008, p.237). 이에 Granger causality test 회귀식은 아래 식 

(2)와 같다. 구체적으로 식 (2)에서 는 처치집단을 나타내는 그룹 더미,  는 해당 시점(k)을 

나타내는 시점 더미인데, 이때 k = 3 은 코로나-19가 국내에 창궐하기 이전 시점인 2019년에 해당한다. 

특히, k = 0 ~ k = 3 에서 종속변수의 추세가 처치집단과 대조집단에서 다르지 않다면, 결론적으로 식 (2)

에서 코로나-19 이전 시기(2016 ~ 2019년)의 가 유의하지 않으면 공통추세가정이 성립하는 것으로 볼 

수 있다(Jeon·Pohl, 2017). 

 


  



      __________________________________________ 식 (2)


 
 : 주당 평균 근로시간, 


 : 개인 고정효과, 


 : 년도 고정효과, 

 
 : 통제변수
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제4  연구결과

1. 성향 수매칭 결과

  <표 2>와 <표 3>은 자녀 유무 모델과 자녀 연령 모델에서 처치집단(유자녀 기혼 여성)의 자녀 특성을 

제외하고 노동시장 내 지위가 유사한 대조집단(미혼 여성)을 구성하기 위해 성향점수매칭을 실시한 결과

이다.

  매칭 전 두 모델의 종사상 지위, 사업체 규모, 소득, 업종(교육서비스, 보건사회복지), 지역에서 처치집단과 

대조집단의 집단 간 차이(t-test)가 유의하게 나타났지만, 매칭 후 전반적으로 유사해진 것을 확인할 수 있

다. 또한 매칭 후 균형성 진단을 위해 평균과 분산을 모두 고려한 표준화된 차이(standardized difference: D)

를 살펴봐야 하는데, 표준화된 차이가 10% 이내면 통상적으로 균형이 잘 이루어졌다고 볼 수 있다(Garrido 

et al., 2014). 자녀 유무 모델의 사업체 규모, 자녀 연령 모델의 직종(단순노무직)에서 표준화된 차이가 10%

를 상회하였지만, 특정 공변량에 대해 제안된 표준화된 차이 범주는 20% 이내이기에 전반적으로 균형을 이

룬 것을 확인할 수 있다(Austin·Mamdani, 2006). 매칭 후 자녀 유무 모델의 연령에서 집단 간 차이가 유의

하며 표준화된 차이가 크게 나타났지만, 연구대상을 만 20세 이상 65세 미만으로 제한하였기 때문에 연령에 

따른 차이는 없다.

  이는 자녀 유무 모델과 자녀 연령 모델의 처치집단과 대조집단에 대한 성향점수 분포 상자 그림인 [그

림 2]를 통해 두 집단 간 공변량을 비교해보면 매칭으로 성향점수 분포가 유사해졌음을 확인할 수 있다. 

이에 다음으로는 두 모델의 처치집단과 대조집단을 대상으로 이중차분 추정을 실시하였다.

〈표 2〉‘자녀 유무 모델’ 성향 수매칭의 질
PSM

변수

처치집단 대조집단 t D(%) 처치집단 대조집단 t D(%)

매칭 전 매칭 후

사례수 285 850 - - 276 839 - -

연령 40.82세 30.61세 19.69*** 135.6  40.82세  38.43세 3.92*** 31.7

교육수준

고졸 이하 29.82% 21.76%

-1.29 -8.8 

29.71% 21.69%

0.11  1.0
전문대졸 28.07% 35.41% 28.62% 35.40%

대졸 35.09% 36.94% 34.42% 36.95%

대학원졸 7.02% 5.88% 7.25% 5.96%

종사상 지위
상용직 61.75% 70.35%

-2.35* -16.1 
63.77% 71.28%

-1.84 -15.7
임시일용직 38.25% 29.65% 36.23% 28.72%

사업체 규모
대기업 22.61% 20.47%

0.86 5.9
23.19% 20.74%

1.43 11.9
중소기업 77.39% 79.53% 76.81% 79.26%

소득 8.81 8.62 5.23*** 39.1 8.81 8.88 -1.97 -15.5

업종

숙박음식점 3.86% 6.24% -1.12 -8.1 3.99% 5.72% -0.04 -0.3

교육서비스 21.75% 11.53% 4.53*** 29.3  22.46% 11.56% 0.71 6.6

보건사회복지 11.93% 24.59% -4.57*** -33.8 11.96% 24.91% 0.24 1.7

예술스포츠 1.75% 2.94% -1.04 -7.6 1.81% 2.98% 0.13 0.9

직종

서비스직 7.72% 12.12% -1.73 -12.5 7.97% 11.68% 0.86 6.3

판매직 8.07% 4.94% 0.83 5.6 6.16% 4.89% -1.20 -11.7

단순노무직 10.88% 7.29% 1.75 11.6 10.14% 6.91% 0.03 0.3

지역
대구/경북 16.84% 10.12%

3.24*** 21.2  
17.39% 10.13%

-1.41 -13.9
비해당 83.16% 89.88% 82.61% 89.87%

 *p < .05, **p < .01, ***p < .001 평균 & 중위 표준화백분화율 (매칭 전/후) : 32.6 & 14.3 / 10.8 & 9.2
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〈표 3〉‘자녀 연령 모델’ 성향 수매칭의 질

〔그림 2〕 매칭 ·후 처치집단과 조집단의 성향 수 분포

PSM

변수

처치집단 대조집단 t D(%) 처치집단 대조집단 t D(%)

매칭 전 매칭 후

사례수 115 850 - - 108 814 - -

연령 37.70세 30.51세 9.30*** 88.9 37.51세 37.10세 0.35 5.1

교육수준

고졸 이하 21.74% 21.76%

1.62 16.1

21.30% 20.27%

-0.03 -0.4
전문대졸 21.74% 35.41% 23.15% 36.49%

대졸 47.83% 36.94% 46.30% 37.10%

대학원졸 8.70% 5.88% 9.26% 6.14%

종사상 지위
상용직 66.96% 70.35%

-0.07 -0.7
71.30% 71.62%

-0.03 -0.4
임시일용직 33.04% 29.65% 28.70% 28.38%

사업체 규모
대기업 32.74% 20.47%

3.01** 29.0
34.26% 21.38%

0.16 2.4
중소기업 67.26% 79.53% 65.74% 78.62%

소득 8.79 8.62 3.04** 35.4 8.77 8.76 0.21 2.6

업종

숙박음식점 4.35% 6.24% -0.53 -5.7 4.63% 5.90% -0.25 -3.4

교육서비스 13.04% 11.53% 0.59 5.9 13.89% 11.92% -0.04 -0.6

보건사회복지 4.35% 24.59% -4.93*** -61.3 4.63% 25.68% -0.31 -2.8

예술스포츠 0.00% 2.94% - - 0.00% 0.00% - -

직종

서비스직 6.96% 12.12% -1.42 -15.6 7.41% 12.04% 0.10 1.3

판매직 5.22% 4.94% -1.93 -24.3 0.93% 5.04% 0.51 3.4

단순노무직 11.30% 7.29% 1.53 14.3 10.19% 6.27% 0.88 12.6

지역
대구/경북 21.74% 10.12%

4.18*** 36.8
23.15% 9.71%

-0.44 -6.8
비해당 78.26% 89.88% 76.85% 90.29%

 *p < .05, **p < .01, ***p < .001 평균 & 중위 표준화백분화율 (매칭 전/후) : 31.6 & 24.3 / 3.7 & 2.8

자녀 유무 모델 자녀 연령 모델
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2. 이 차분 추정 결과

  <표 4>는 성향점수매칭 후, 자녀 특성이 부재한 대조집단(미혼 여성)과 자녀 특성에 영향을 받는 처치집

단(유자녀 기혼 여성)의 코로나-19 이후 유급 노동시간의 차이를 파악하기 위해 식 (1)을 활용하여 주당 

평균 근로시간을 이중차분 추정한 결과이다.

  분석결과, 자녀 유무 모델에서는 미혼 여성보다 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간이 코로나-19 이후 

감소하는 것으로 나타났다. 구체적으로 자녀 특성이 부재한 미혼 여성에 비해 자녀가 있는 기혼 여성은 

코로나-19 이후 주당 평균 근로시간이 1%의 유의수준에서 약 1시간 정도 감소하였다. 또한 자녀 연령 모

델에서도 미혼 여성보다 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간이 코로나-19 이후 감소하는 것으로 나타났다. 

구체적으로 자녀 특성이 부재한 미혼 여성에 비해 미취학 자녀를 둔 기혼 여성은 코로나-19 이후 주당 평

균 근로시간이 1%의 유의수준에서 약 12분 정도 감소하였다.

  분석대상인 미혼 여성과 유자녀 기혼 여성 모두 코로나-19로 인한 고용충격을 받았기에 이중차분 추정

값이 작지만, 공공 보육서비스의 부재가 있는 코로나-19 이후 자녀 특성(자녀의 유무, 자녀의 연령)으로 

제약이 있는 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간이 유의하게 감소한 점은 코로나-19로 인해 단절된 돌봄의 

사회화로 노동시장 내‘엄마’로서 모성에 대한 페널티가 가중되었기에 도출된 결과라고 볼 수 있다. 특

히, 본고에서는 처치집단(유자녀 기혼 여성)은 자녀 특성에 초점을 두기 위해 자녀를 1명으로 구성된 가구

로 제한하였는데, 기혼 여성이 가구 내에서 돌봐야 할 자녀의 수가 많거나 자녀의 연령이 어릴수록 코로

나-19로 인해 유급 노동시간이 실질적으로 더 감소하였을 것으로 보인다.

   이는 돌봐야 할 자녀가 있거나 연령이 어린 자녀를 둔 기혼 여성의 노동공급이 코로나-19 이후 더 감

소하였다는 국외연구와 일치하며(Andrew et al., 2020; Collins et al., 2020; Hipp·Bünning, 2020; Kim et 

al., 2022), 기혼 여성에게만 가중되는 자녀에 대한 시간적 제약과 이를 보완하는 보육서비스의 관계에서 

기혼 여성의 노동공급 메커니즘을 파악한 Connelly model과 일치한다. 그러나 코로나-19 이전부터 유자녀 

기혼 여성의 주당 평균 근로시간이 유의하게 감소하였다면 공적인 보육 공백이 있는 코로나-19로 인해 유

자녀 기혼 여성의 노동공급이 감소하였는지 인과관계를 유추할 수 없다. 이에 다음으로는 이중차분 추정

에서 강건한 인과관계를 도출하기 위해 만족해야 하는 공통추세가정이 성립하는지 파악하고자 Granger 

causality test를 실시하였다.

〈표 4〉성향 수매칭 후, 주당 평균 근로시간 이 차분 추정

주: 이는 노동시장 내 지위를 나타내는 연령, 연령 제곱, 교육수준, 종사상 지위, 사업체 규모, 소득, 코로나-19의 타격이 심했던 

업종, 직종, 지역의 공변량을 모형에 포함하여 보정한 수치이다.

모델

주당 평균 근로시간 이중차분 추정치

Coef.

(Robust S.E.)
95% CI P - value

자녀 유무 모델
-1.0461 

(0.3923)
(-1.8207, -0.2715) 0.008***

자녀 연령 모델
-0.2026

(0.0710)
(-0.3434, -0.0618) 0.005***

 *p < .1, **p < .05, ***p < .01
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3. 공통추세가정 검정 결과

  <표 5>는 코로나-19 이전 시기에서 처치집단(유자녀 기혼 여성)과 대조집단(미혼 여성)의 주당 평균 근로

시간에 대해 공통추세가정이 성립하는지 확인하고자 식 (2)를 활용하여 Granger causality test를 수행한 결

과이다.

  분석결과, 자녀 유무 모델에서는 코로나-19 이전 시점인 2016년(k = 0)을 기준으로 k = 3 시점인 2019년

에 의 추정치가 5%의 유의수준에서 유의하게 감소하는 것으로 나타나 코로나-19 이전 시기(2016 ~ 2019

년)에서 공통추세가정이 성립하지 않는 것으로 나타났다. 반면 자녀 연령 모델에서는 코로나-19 이전 시점

인 2016년(k = 0)을 기준으로 k = 4 시점인 2020년에 의 추정치가 5%의 유의수준에서 유의하게 감소하

는 것으로 나타나 코로나-19 이전 시기(2016 ~ 2019년)에서 공통추세가정이 성립하는 것으로 나타났다. 특

히, 자녀 연령 모델에서 분석기간 동안 미취학 자녀가 성장하면서 보육서비스의 수요가 감소하였기에 공공 

보육서비스 부재의 여파를 상쇄할 수 있음에도 불구하고 코로나-19 이후 시기에서 인 주당 평균 근로시

간이 유의하게 감소한 점은 실질적으로 코로나-19로 인해 단절된 돌봄의 사회화로 노동시장 내 ‘엄마’

로서 모성에 대한 페널티를 가중하여 저연령 자녀를 둔 기혼 여성의 노동공급에 부정적인 영향을 주었다

고 인과관계를 유추할 수 있다. 

  최종적으로 본고에서는 Connelly model의 자녀 특성 중 자녀의 유무를 고려한 연구가설 1보다 자녀의 연령

을 고려한 연구가설 2에서 공통추세가정이 성립하여 ‘코로나-19로 인해 자녀 특성이 부재한 미혼 여성보다 

저연령 자녀를 둔 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간이 더 감소하였을 것이다’라는 인과관계가 지지되었다.

〈표 5〉Granger causality test

주: 이는 노동시장 내 지위를 나타내는 연령, 연령 제곱, 교육수준, 종사상 지위, 사업체 규모, 소득, 코로나-19의 타격이 심했던 

업종, 직종, 지역의 공변량을 모형에 포함하여 보정한 수치이다.

모델 연도

주당 평균 근로시간

Coef.

(S.E.)
P - value

자녀 유무 모델

2016

(k = 0)
Reference

2017

(k = 1)

-0.0759

(0.3444)
0.826

2018

(k = 2)

-0.2629

(0.3446)
0.446

2019

(k = 3)

-0.7083

(0.3447)
0.041**

2020

(k = 4)

-1.3657

(0.3507)
0.000***

자녀 연령 모델

2016

(k = 0)
Reference

2017

(k = 1)

-0.0377

(0.1022)
0.712

2018

(k = 2)

-0.0730

(0.0991)
0.462

2019

(k = 3)

-0.0903

(0.0996)
0.366

2020

(k = 4)

-0.2560

(0.0994)
0.011**

**p < .05, ***p < .01
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제5  결론

결론적으로 코로나-19로 인한 she-cession은 왜 ‘엄마’에게 가혹한가? 이에 본고에서는 기혼 여성의 노

동공급 메커니즘인 Connelly model의 자녀 특성(자녀의 유무, 자녀의 연령)을 고려하여 노동시장 내 지위가 

동등함에도 불구하고 코로나-19로 인한 공적인 보육 공백에서 자녀가 부재한 미혼 여성에 비해 자녀 특성에 

영향을 받은 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간이 감소하였는지 규명하고자 하였다. 이를 위해 본고에서는 

2016년부터 2020년까지 조사된 11~15차 한국복지패널을 활용하여 유자녀 기혼 여성을 처치집단으로 자녀 특

성이 부재한 미혼 여성을 대조집단으로 설정하였고 처치집단의 미성년 자녀 여부에 따라 자녀 유무 모델과 

처치집단의 미취학 자녀 여부에 따라 자녀 연령 모델로 구분하였다. 그리고 처치집단과 대조집단의 노동시장 

내 지위를 성향점수매칭 후, 코로나-19 이후 주당 평균 근로시간을 이중차분 추정하였으며 코로나-19 이전 

시기에 대해 공통추세가정이 성립하는지 확인하였다.

이에 본고의 분석결과는 다음과 같다. 자녀 유무 모델과 자녀 연령 모델에서 자녀 특성이 부재한 미혼 여

성보다 자녀 특성에 영향을 받은 유자녀 기혼 여성의 코로나-19 이후 주당 평균 근로시간이 유의하게 감소하

는 것으로 나타났다. 구체적으로 자녀 특성이 부재한 미혼 여성에 비해 자녀가 있는 기혼 여성은 코로나-19 

이후 주당 평균 근로시간이 1%의 유의수준에서 약 1시간 정도 감소하였으며, 자녀 특성이 부재한 미혼 여성

에 비해 미취학 자녀를 둔 기혼 여성은 코로나-19 이후 주당 평균 근로시간이 1%의 유의수준에서 약 12분 

정도 감소하였다. 특히, 자녀 유무 모델보다 자녀 연령 모델에서 코로나-19 이전 시기에 대해 유자녀 기혼 여

성과 미혼 여성의 주당 평균 근로시간의 공통추세가정이 성립하였으며 코로나-19 이후 유자녀 기혼 여성의 

주당 평균 근로시간이 확연히 유의하게 감소하는 것으로 나타났다. 따라서 Connelly model의 자녀 특성(자녀

의 유무, 자녀의 연령) 중 자녀의 연령을 고려한 연구가설 2‘코로나-19로 인해 자녀 특성이 부재한 미혼 여

성보다 저연령 자녀를 둔 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간이 더 감소하였을 것이다’의 인과관계가 지지되

었다. 

이에 본고의 이론적 함의는 다음과 같다. 첫째, 본고에서는 기혼 여성의 자녀 특성과 보육서비스의 관계에

서 기혼 여성의 노동공급 메커니즘을 파악한 Connelly model을 착안하여 공적인 보육 공백이 있는 코로나-19 

이후 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간이 감소하였다는 것을 규명하였다. 이는 국외연구에서 공공 보육서비

스의 부재가 있는 코로나-19 이후 유자녀 기혼 여성의 노동공급이 더 감소하였다는 결과와 일치하는 공통점

이 있다(Andrew et al., 2020; Collins et al., 2020; Hipp·Bünning, 2020). 특히, 본고는 코로나-19로 인해 단절

된 돌봄의 사회화로 무급 가사노동시간이 부담된 유자녀 기혼 여성의 유급 노동시간이 감소하였다는 것을 국

내에서 최초 실증적으로 분석하였다는 점에 의의가 있으며, 한국 또한 코로나-19로 인한 she-cession에서 돌

봄으로부터 자유롭지 못한 ‘엄마’가 자녀로 인해 노동시장에서 가지는 페널티를 규명하였다는 것에 함의가 

있다. 

둘째, 본고에서는 Connelly model의 자녀 특성(자녀의 유무, 자녀의 연령)을 전반적으로 중점을 두어 자녀

의 유무보다 자녀의 연령에 의해 유자녀 기혼 여성의 코로나-19 이후 유급 노동시간이 확연히 감소하였다는 

인과관계를 규명하였다. 이는 국외연구에서 공공 보육서비스의 부재가 있는 코로나-19 이후 어린 자녀를 둔 

유자녀 기혼 여성의 노동공급이 더 감소하였다는 결과와 일치하는 공통점이 있으나(Collins et al., 2020), 본고

에서는 기존의 연구에서 Connelly model의 자녀 특성을 단편적으로 살펴본 단점과 분석기간을 코로나-19 이

후 시기로만 한정했다는 한계를 보완하였다는 차별점이 있다. 특히, 본고는 코로나-19 이전 시기에 대해 공

통추세가정 검증을 통해 저연령 자녀를 둔 유자녀 기혼 여성의 주당 평균 근로시간이 코로나-19 이후 확연히 
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감소하였다는 강건한 인과관계를 도출한 것에 의의가 있으며, 또한 일과 가정에서 모두‘엄마’로서의 역할

을 수행해야 하는 어린 자녀를 둔 유자녀 기혼 여성에게 코로나-19로 인한 she-cession이 더 가혹했다는 것

을 규명하였다는 것에 함의가 있다.

셋째, 본고에서는 기혼 여성의 자녀에 대한 특수한 노동공급 탄력성을 고려하여 코로나-19가 미혼 여성에 

비해 유자녀 기혼 여성의 노동공급에 어떠한 영향을 주었는지 규명하였다. 기본적인 노동공급 메커니즘은 임

금이 상승할 때 (시장)노동과 여가의 대체관계로 노동공급이 결정되는 반면 기혼 여성은 여기에 가사노동이 

제약됨에도 불구하고 기존의 연구에서는 기혼 남녀를 비교하여 상이한 노동공급 탄력성을 전제하였으며, 부

부의 유급 및 무급 노동시간의 배분을 중점으로 두어 기혼 여성의 노동공급에 주요한 요인인 Connelly model

의 자녀 특성을 배제하였다는 한계가 있었다(Kim et al., 2022). 이에 본고에서는 유자녀 기혼 여성에게만 가

중되는 자녀 특성에 대한 시간적 제약을 파악하기 위해 노동시장 내 격차가 작고 여성이란 동질성이 있으나 

모성에 대한 페널티가 부재한 미혼 여성을 대상으로 선정하여 코로나-19로 인한 she-cession은 왜 ‘엄마’

에게 가혹한지를 규명하였다는 것에 함의가 있다.

이에 본고의 정책적 함의는 다음과 같다. 첫째, 코로나-19로 인한 공공 보육 정책의 단절이 유자녀 기혼 

여성의 노동공급에 부정적인 영향을 주었다는 것을 확인하였다. 이는 돌봄의 사회화가 가정으로 회귀하므로 

전통적으로 ‘엄마’가 담당했던 무급 가사노동이 가중되어 유자녀 기혼 여성의 유급 노동이 감소하였음을 

의미한다. 즉, 유자녀 기혼 여성의 노동공급에서 보육서비스가 중요한 요인이라는 점을 파악할 수 있다. 둘째, 

2023년 6월 1일 정부 측에서 코로나-19 종식 선언을 한 바와 같이 보육서비스 시설 운영 정상화로 유자녀 기

혼 여성의 노동공급을 촉진해야 한다. 정책적으로 코로나-19의 확산을 방지하기 위해 긴급돌봄서비스 운영, 

가족돌봄휴가 지원 등을 통해 공적인 돌봄 공백을 완화하려고 하였지만, 오히려 젠더 규범에 부합하는 정책

으로 유자녀 기혼 여성의 무급 가사노동이 가중되어 유급 노동이 감소할 것이라는 점을 고려하지 못하였다

(김 건, 2023). 따라서 유자녀 기혼 여성에게 원활한 보육서비스를 지원함으로서 코로나-19 이전의 노동공급

으로 복귀시켜야 한다. 셋째, 앞으로의 포스트 코로나 시대에서는 저연령 자녀에 대한 보육서비스를 집중적

으로 지원해야 한다. 본고에서는 코로나-19로 인한 she-cession에서 표적이 된 유자녀 기혼 여성이 자녀의 유

무보다 자녀의 연령에 의해 코로나-19 이후 노동공급이 감소하는 것으로 나타났다. 이에 노동시장에서 ‘엄

마’가 다시금 노동공급을 회복하기 위해 저연령 자녀에 대한 보육서비스를 집중적으로 지원해야 할 필요가 

있다.

마지막으로 본고의 한계 및 후속연구 제언은 다음과 같다. 첫째, 본고에서는 대조집단을 미혼 여성으로 설

정함으로 Connelly model에서 보육서비스의 시장가격은 포함하지 못했다는 한계가 있다. 따라서 추후 연구에

서는 이를 반영할 수 있는 변수를 포함하여 코로나-19로 인한 공적인 보육 공백이 유자녀 기혼 여성의 노동

공급에 어떠한 영향을 주었는지 세밀하게 분석할 필요가 있어 보인다. 둘째, 성향점수매칭에서 과도한 매칭 

변수를 설정하지 않기 위해 코로나-19의 타격이 심한 업종, 직종, 지역만 통제하였다. 따라서 추후 연구에서

는 이를 보완하여 전반적인 업종, 직종, 지역에 따라 코로나-19 이후 유자녀 기혼 여성의 노동공급에 차이가 

있는지 구체적으로 살펴볼 필요가 있어 보인다. 셋째, 본고에서는 분석대상의 코로나-19로 인한 재택근무 여

부를 고려하지 못했다는 한계가 있다. 이는 한국복지패널에서 관련 사항이 부재하였기 때문에 반영할 수 없

었다. 따라서 추후 연구에서는 이를 고려하여 코로나-19가 유자녀 기혼 여성의 노동공급에 어떠한 영향을 주

었는지 파악할 필요가 있어 보인다.
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한국인 실업정책 선호 형성의 제도적 맥락: 기업규모와 실업위험 

반응성 격차를 중심으로

The Institutional Context of Korean Unemployment Policy Preferences: Firm Size and 

Unemployment Risk Responsiveness

최서영(서강대학교 사회학과 석사)

본 연구의 목적은 한국에서 실업위험 노출이 실업정책 선호를 증가시키는지, 실업위험이 실업정책 선호

를 증가시키는 정도가 기업규모에 따라 다르게 나타나는지를 분석하는 것이다. 본 연구의 이론적 주장은 

한국에서 대기업 노동자가 중소기업 노동자보다 실업위험에 노출됐을 때 실업정책 선호가 증가하는 경향

이 뚜렷할 수 있다는 것이다. 이 주장이 타당하다면, 한국인 복지태도를 이해하기 위해선 실업위험 노출 

수준 뿐 아니라 실업위험에 대한 반응 정도가 노동시장 지위에 따라 다를 수 있음을 주목할 필요가 있다. 

이론적 주장의 근거는 두 가지이다. 첫째, 한국 노동시장 성격을 고려할 때, 한국에선 대기업 노동자가 중

소기업 노동자보다 실직 비용이 높을 수 있다. 둘째, 한국에선 보험욕구에 기반해 복지태도가 형성될 가능

성이 높은데, 대기업 노동자는 중소기업 노동자보다 실업위험에 대한 강한 보험욕구를 가질 수 있다. 경험

분석을 위해 복지인식 부가조사가 시행된 5,8,11,14,17차 <한국복지패널조사>자료를 분석했다. 분석결과를 

종합하면, 기업규모를 고려하지 않을 경우 실업위험이 실업정책 선호에 미치는 영향은 대부분 유의미하지 

않았다. 하지만 기업규업규모 별로 상이할 수 있는 실업위험 노출과 실업정책 선호 간의 관계를 고려할 

경우, 기업규모가 커질수록 실업 위험이 실업정책 선호를 증가시키는 경향이 뚜렷하게 나타났다. 본 연구

의 이론적 기여는 세 가지이다. 첫째, 노동시장 이중화가 내부자 복지태도에 미치는 영향은 제도적 맥락에 

따라 달라질 수 있으며, 무조건 내부자의 복지선호를 감소시키는 방향으로 나타나지 않을 수 있음을 보여

준다. 둘째, 노동시장 이중화가 심화됨에 따라, 국가 내 개인 수준의 복지태도 차이를 이해하는데도 노동

시장 체제(regime) 비교를 하는 것이 타당성을 가질 수 있음을 시사한다. 셋째, 보편적 위험에 대처하는 

복지국가 디자인은 실업위험에 노출된 내부자를 복지 지지층으로 포섭하나, 재분배 기능이 약할 경우 오

히려 외부자가 복지확대에 무관심하게 만들 수 있들 수 있다는 걸 보여준다. 

주제어: 실업위험, 기업규모, 실업정책 선호, 보험욕구, 노동시장 이중화, 자동화, 오프쇼어링, 기술특수

성, 기술 수준

Ⅰ. 서론

한국에서 실업위험과 복지태도의 관계는, 주로 고용형태상 불안정 노동자인 비정규직이 정규직보

다 복지확대를 지지하는지, 혹은 그렇지 않은지를 밝혀내기 위한 측면에서 연구되었다. 이런 연구들은 서

구민주주의 국가를 대상으로 진행된 다수의 연구들(Hacker, Rehm, and Schlesinger, 2013; Burgoon and 
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Dekker, 2010; Margarit, 2013)이 고용형태상 불안정 노동자가 높은 사회정책 선호를 가짐을 경험적으로 

보여줬음을 강조하며, 한국에서도 유사한 경향이 발견되는지 확인하는 데 집중했다. 관련 연구들은 한국에

서 비정규직이 정규직보다 복지를 지지한다는 결과를 보여주기도(권혁용, 2019; 서재욱·김윤태, 2014; 김수

완·안상훈, 2013), 그 반대의 결과를 제시하기도 하는 점(이주희, 2012; 2014; 이주희·다카요시 쿠사고·정성

진·전주현, 2013; 김현경, 2017)에서 일관되지 않은 결과를 보고한다. 

이렇게 비정규직이 정규직보다 뚜렷하고 일관되게 복지확대를 지지하지 않는 경향은, 한국인 복

지태도 및 정치행태의 탈계급성을 지적해 온 선행연구를 지지하는 결과로서 이해되어 왔다(백정미·주은

선·김은지, 2008; 김영순·여유진, 2011; 오수진·박상훈·이재묵, 2017). 이런 해석은 나름대로 타당성을 가지

나, 표면적으로 관찰되는 탈계급성과 비일관성이 어떤 구조적 요인에 의해 비롯되는지에 대한 정교한 분

석 없이 존재해 왔다는 점에서 한계를 가진다. 물론 복지태도의 탈계급성이 아닌, 상대적으로 약한 고용보

호법제(김현경, 2017)나 사회보험 중심 복지국가의 비정규직 배제(이주희, 2014)를 원인으로 지목하는 연구

도 존재한다. 그러나 이 연구들 역시 경험 연구로 뒷받침되지 않는 해석에 불과하며, 한국인 복지태도 형

성의 제도적 맥락을 종합적으로 고려하고 있다고 보기 어렵다. 

구체적으로 고용형태상 실업위험에만 집중된 복지태도 연구는 크게 두 가지 한계를 가진다. 먼

저, 한국 복지태도 연구들은 한국 노동시장의 주요 분절 경계인 기업규모(정이환, 2007; 김영미·한준, 2007)

에 따른 차이를 적절히 고려하지 못한다. 대기업-중소기업 노동시장은 임금뿐 아니라, 근속연수, 기업복지 

측면에서 모두 구별되는 특성을 가진다. 재직기업 규모가 한국인의 노동시장 경험과 복지태도 형성에 상

당한 영향을 미칠 수 있는 점을 고려할 때, 대기업 노동자와 중소기업 노동자는 실업위험 노출이 복지선

호를 강화하는 정도가 각기 다를 수 있다. 따라서 본 연구는 기업규모에 따라 실업위험이 복지선호로 이

어지는 정도가 다르게 나타나는지에 주목함으로써 선행연구의 한계를 보완할 것이다. 

다음으로 선행연구들은 한국 복지국가 발전 과정과 그에 따른 복지국가 성격이 한국인 복지태도 

형성에 영향을 줄 수 있음을 놓치는 면이 있다. 서구 민주주의 국가에서 복지 수혜집단이 빈곤층에서 중

산층으로 확대되는 발전단계를 거친 것과는 정반대로, 한국에선 권위주의 정권하에서 핵심 산업부문의 대

기업 노동자와 공무원을 위한 사회보험 형태의 복지가 먼저 도입된 후 빈곤층에게 혜택을 주는 정책이 시

행되었다(김도균, 2018). 이러한 역사적 특수성은 현재 한국 복지국가의 성격에도 중요한 영향을 미쳤다. 

한국 복지국가 발전은 중산층에게 혜택을 주던 사회보험을 일반으로 확대하는 과정을 거치며 발전해, 최

소한의 재분배 정책만을 운영하는 탓에 복지국가의 재분배 기능이 약하다(남재욱, 2018; 윤도현, 2013). 즉 

한국은 복지국가 발전 과정의 특수성이 존재하며, 복지국가 성격이 매우 사회보험 중심적인 특성을 보인

다는 거다. 이러한 복지국가 성격은 개인 수준의 노동시장 및 복지경험에 영향을 줘서, 궁극적으로 한국 

복지태도에 대한 실업위험의 영향이 서구와 다른 독특한 형태로 주조되도록 할 가능성이 있다. 이에 주목

해 본 연구는, 한국 복지국가 성격을 고려할 때 한국에선 누가, 어떤 조건에 놓였을 때 복지확대를 지지하

게 되는지를 분석하고자 한다. 

이 연구는 저소득층이나 비정규직이 뚜렷하게 강한 복지선호를 보이지 않는 한국의 현실을, 서구 

복지태도 연구(Kweon, 2018; Emmenegger, Marx, and Schraff, 2015; Rueda, 2005; Hacker et al. 2013; 

Burgoon and Dekker, 2010; Margarit, 2013; Alt and Iversen, 2017; Rehm, Hacker, and Schlesinger, 2012; 

Rehm, 2012)로 설명할 수 없는 한국 복지태도 연구의 퍼즐로 둔다. 그리고 이 퍼즐의 답을 구하는 한편, 

앞서 지적한 선행연구의 한계를 보완하기 위한 연구를 수행하고자 한다. 이를 위해, 본 연구는 한국인 복
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지태도 형성에 영향을 줄 수 있는 제도적 맥락인 노동시장, 실업 안전망 특성을 살핀 후, 이러한 제도적 

맥락 위에서 한국인 실업정책 선호와 실업위험은 어떤 관계를 맺는지, 그 관계는 재직기업 규모에 따라 

달라지는지를 살펴볼 것이다. 경험분석을 위해 <한국복지패널조사> 5차, 8차, 11차, 14차, 17차(2010년, 

2013년, 2016년, 2019년, 2022년) 자료를 사용한다. 이 자료는 2010년부터 최근 시기까지를 포함하고 있어, 

두 차례의 경제위기를 거친 이후 한국인들이 실업위험에 노출됐을 때 어떤 실업정책 선호를 가지게 되는

지 분석하기에 적합하다.

본 논문의 구성은 다음과 같다. Ⅱ장에서 실업위험과 복지태도의 관계를 분석한 선행연구들을 검

토해, 관련 연구들이 그 동안 한국인 복지태도 형성의 제도적 맥락에 충분한 관심이 기울이지 않았음을 

지적한다. Ⅲ장에서는 한국 노동시장 불평등 특성 및 실업안전망 성격에 관한 선행연구를 토대로, 이러한 

제도적 맥락을 고려할 때 실업위험과 한국인 실업정책 선호는 어떤 관계를 맺을지에 대한 연구가설을 제

시한다. Ⅳ장에서는 회귀분석을 통해 실업 위험이 실업정책 선호에 미치는 영향은 기업규모에 따라 다르

게 나타남을 보여줄 것이다. 

Ⅱ. 실업 험과 복지태도 

한국에서 실업위험과 사회정책 선호의 관계를 분석한 연구들은 고용형태에 따른 복지태도 차이

가 존재하는지, 객관적 고용형태가 불안정한 비정규직 노동자가 정규직 노동자보다 복지확대를 지지하는

지, 혹은 그렇지 않은지를 분석하는 데 집중해왔다(권혁용, 2019; 이주희, 2012; 2014; 이주희 외, 2013; 서

재욱·김윤태, 2014; 이상협, 2014; 김수완·안상훈, 2013). 관련 연구들은 서로 상충되는 연구 결과를 보여준

다. 우선 비정규직 노동자가 정규직 노동자에 비해 사회보험 확대를 지지하고(서재욱·김윤태, 2014; 김수

완·안상훈, 2013), 전반적인 복지정책 선호가 높거나 친복지적인 진보정당을 더 지지하는 건 아니지만 실

업정책에 대한 선호는 높다고 말하는 연구가 있다(권혁용, 2019). 반면 정규직 노동자는 비정규직 노동자

보다 복지국가 자체에 대한 선호가 더 높을 뿐 아니라(이주희, 2014), 복지증세에 대한 선호도 비정규직 

노동자보다 높다는 연구 결과도 존재한다(김현경, 2017; 이주희, 2012; 이주희 외, 2013). 

정규직 노동자와 비정규직 노동자 간의 사회정책 선호 차이가 존재하는지에 집중해온 한국의 연

구경향은 최근 서구 복지태도 연구흐름과 무관하지 않다. 서구 민주주의 국가를 대상으로 한 일련의 경험

연구들은 저소득층에게 실업위험을 집중시키는 방향으로 진행된 노동시장 이중화(Gebel and Gisecke, 

2011; 김현경, 2015)의 정치적 결과에 주목해, 소득뿐 아니라 실업위험 노출 측면에서도 이질적으로 변한 

노동계급이 내부적으로 상이한 정치선호를 가진 집단으로 변화했는지 연구했다. 한국 연구결과와 구별되

는 점은, 서구에선 노동계급 내에서 고용형태에 따른 정당 지지 및 복지태도 차이가, 불안정 노동자일수록 

사회정책을 지지하는 쪽으로 비교적 일관되고 뚜렷하게 나타난다는 거다. 루에다(Rueda, 2005)에 따르면 

비정규직 노동자는 고용보호에 대한 지지가 낮고, 적극적, 소극적 노동시장 정책을 지지했으나, 정규직 노

동자는 반대로 고용보호 강화를 선호하고 실업정책 확대에는 무관심했다(Rueda, 2005). 또한 실직을 경험

한 노동자나 고용불안정 수준이 높은 비정규직 노동자가 복지를 더 지지하는 반면 실직 위험이 낮은 정규

직 노동자는 복지확대를 덜 지지했다(Hacker et al. 2013; Burgoon and Dekker, 2010; Margarit, 2013). 이

러한 연구결과는 서구 사회에서  실업위험의 불평등한 배분을 강화하는 노동시장 이중화가 사회 수준의 
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복지선호를 감소시켜 복지확대를 어렵게 할 수 있음을 시사한다는 점에서 주목받았다(Alt and Iversen, 

2017; Rehm et al. 2012; Rehm, 2011). 

그런데 왜 한국에선 실업위험에 노출된 집단이 더 복지확대를 지지하는 경향이 뚜렷하고 일관되

게 나타나지 않을까? 가능한 첫 번째 해석은 그 원인을 불안정 노동자의 탈 계급적 복지태도에서 찾는 것

이다. 즉 한국에서 실업위험과 복지태도의 관계가 서구 민주주의 국가와 다르게 나타날 제도적 원인이 없

지만, 한국 불안정 노동자는 경제적 자기이해에 기반해 정책 태도를 형성하는 경향이 약하다는 해석이다. 

불안정 노동자가 복지 확대를 더 지지하지 않는 경향의 원인을, 제도가 아닌 개인 수준의 비합리성에서 

찾는 또 다른 해석은 한국에선 고용 안정성이 높은 노동자들이, 자신에게 혜택보다 비용이 클 수 있는 복

지 확대를 이타적 태도에 기반해 지지한다고 보는 방식이다. 이때 한국에서 안정-불안정 노동자 간 복지

태도 차이가 뚜렷하지 않은 현상은 고용 안정성이 높은 노동자들의 이타성에서 비롯 된다. 가능한 마지막 

해석 방식은, 실업위험이 증가할 때 개인 수준의 실업정책 선호가 높아지는 경향이 뚜렷하게 나타나지 않

는 이유를, 개인 수준의 비합리성이 아닌 한국의 제도적 특성에 의해 주조된 산물로 보는 것이다. 이 경우 

복지태도에 영향을 줄 수는 제도적 맥락에 주목한 후, 한국의 제도적 특성을 고려할 때 실업위험 노출이 

복지태도에 미치는 영향이 서구 민주주의 국가와 어떻게, 왜 다르게 나타날 수 있는지를 설명하기 위한 

후속적인 노력이 필요해진다. 

본 연구는 실업위험이 증가할 때 개인 수준의 복지선호가 뚜렷하게 증가하지 않는 한국의 경향

을 이해하기 위해, 마지막 해석 방식을 취한다. 본 연구가 첫 번째나 두 번째 해석 방식은 전적으로 부정

하는 것은 아니나, 마지막 해석 방식은 어떤 제도적 맥락이 한국에서 서구 민주주의 국가와는 다른 실업

위험과 복지태도의 관계가 나타나도록 만들었는지와 관련된 추가적인 질문을 남겨 보다 구조적인 관점에

서 현상을 이해할 수 있도록 하는 장점이 있다. 따라서 본 연구는, 먼저 한국인 실업정책 선호 형성에 영

향을 줄 수 있는 노동시장 및 실업 안전망 성격을 고찰하고, 이를 토대로 이론적 주장을 세울 것이다.

Ⅲ. 한국인 실업정책 선호의 ‘제도  맥락’

1. 기업규모를 경계로 분 된 노동시장과 실직 비용

한국 노동시장은 기업규모를 중심으로 분절되어 있다. 민주화 이후 한국 노동시장 불평등에서 가

장 중요한 요인은 기업규모에 따른 격차로(정이환, 2007), 1997년 경제위기 이후 증가한 임금 노동자 간 

소득 불평등의 상당 부분은 기업규모에 따른 격차 확대를 통해 설명된다(김영미·한준, 2007; 2008). 대기업 

노동자가 중소기업 노동자보다 상대적으로 임금 수준이 높은 건, 대부분의 사회에서 발견되는 경향이지만 

한국의 경우 격차가 매우 크고, 대기업-중소기업 간 노동력 이동성이 낮다는 점에서 분절적인 특징을 가

진다. 이렇게 한국 노동시장이 기업규모를 중심으로 분절된 것은, 일차적으로 산업화 시기에 권위주의 정

권에 의해 형성된 복지생산 레짐이 대기업 중심적인 성격(이승윤·백승호·김윤영, 2017)으로, 경제발전 과정

에서 자원이 대기업에 집중되며 두 부문 간 격차가 커진 데 기원이 있다. 이런 조건은, 중화학 공업화 과

정에서 대기업이 노동자들의 기업 정착성을 높이기 위해, 중소기업보다 월등히 높은 임금과 고용안정을 

보장하는 내부노동시장을 형성함으로써 시기에서 현실화된 노동력 부족을 해결하는 것을 가능하게 했다
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(橫田 伸子, 2020). 다만 대기업-중소기업 노동조건의 격차가 구조화된 정확한 시점은, 연구자에 따라 1987

년 민주화 직후 노동자 대투쟁으로 보기도(요코타 노부코, 2020), 1997년 경제위기로 보기도 한다(김영미·

한준, 2007). 최근 최병천(2022)은 한국 대기업-중소기업 간 임금격차 확대의 원인이 한국 대기업들의 중국 

시장 성과와 그에 따른 지불능력 증가에 있다고 주장하며 한국 불평등 역사에서 1992년 한-중 수교 및 

2001년 중국의 세계무역기구(WTO) 가입을 중요한 시기로 꼽기도 했다.

이렇게 한국 노동시장에서 언제, 어떤 요인 때문에 기업규모에 따른 불평등이 심화되었는 지에 

대해선 이견이 있지만, 한국 노동시장 불평등을 설명하는 데 있어 대기업-중소기업 간 격차가 중요한 요

인이라는 사실에 대해선 대체로 일치된 의견을 보인다. 대기업 노동자는 중소기업 노동자보다 임금 수준

이 높고, 근속연수가 길어서 고용 안정성이 높다(정이환, 2014; 2015). 따라서 기업규모 측면에선 대기업 

노동자는 내부자로, 중소기업 노동자는 외부자로 구분하는 게 가능하다. 기업규모상 내부자는 외부자보다 

실업정책 확대를 지지하지 않는 경향을 보일까? 단순히 실업위험에 노출된 수준에만 주목하면 이러한 기

대가 이론적으로는 타당하다. 다만 한국에선 고용형태상 내/외부자 간 복지태도 차이가 서구적 계급성을 

뚜렷하게 보이지 않는 것처럼, 기업규모에 따른 실업정책 선호 차이에서도 고용 안정성이 높은 대기업 노

동자보다 중소기업 노동자가 실업정책 확대를 더 지지하지 않을 가능성이 높다.

그러나 본 연구는, 한국에서 서구적 계급기반 복지태도가 잘 작동하지 않음을, 그동안 복지태도 

연구에서 주목받지 못한 노동시장 지위인 재직 기업규모를 통해 다시 한번 확인하는 데 목적이 있지 않

다. 한국 노동시장이 기업규모를 경계로 분절되어 있음을 지적하는 선행연구들을 검토한 이유는, 한국에선 

산업화 과정에서 형성된 대기업-중소기업 분절 경계가 존재하며, 대기업 노동시장과 중소기업 노동시장은 

서로 다른 노동시장 특성을 가질 수 있다는 것을 지적하기 위함이다. 대기업 노동자와 중소기업 노동자 

간에 임금 및 근속연수 차이가 상당한 수준으로 존재한다는 것은, 양자가 각기 다른 노동시장 조건에서 

일하고 있음을 의미한다. 그리고 대기업 노동시장과 중소기업 노동시장이 서로 다른 특성을 가진다면, 한

국인 복지태도에서 서구적 계급기반 복지태도가 발견되지 않는 이유를, 노동시장 간 특성 비교를 통해 이

해할 여지가 생긴다. 왜냐하면 대기업 노동시장과 중소기업 노동시장 간 특성이 다르다면, 각 노동시장에

서 실업위험 노출이 실업정책 선호를 증가시키는 정도가 다를 수 있기 때문이다. 아이버슨과 소스키스

(Iversen and Soskice, 2009)는 국가마다 복지국가 발전 정도가 다른 이유를, 각 국가의 노동시장 성격 차

이에서 찾은 바 있다. 개별 노동자 수준에서 노동시장 이동성이 평균적으로 높은지 혹은 낮은지에 따라, 

평균적인 실직 비용이 달라지며, 평균 실직 비용이 높은 사회에선 노동자들이 실업위험을 공적으로 대비

할 강한 욕구를 가져 복지국가가 발전하게 된다는 것이다. 본 연구는 아이버슨과 소스키스(Iversen and 

Soskice, 2009)의 분석틀을 적용해, 기업규모를 경계로 분절되어 있는 한국에서, 대기업 노동시장과 중소기

업 노동시장에선 각각 평균적인 실직 비용이 서로 다를 것으로 기대하며, 이는 기업규모에 따라 실업위험

에 공적으로 대비하려는 욕구 차이로 이어질 수 있다는 주장을 제시한다. 

그렇다면 대기업 노동자와 중소기업 노동자 중, 누구의 실직 비용이 더 높을까? 본 연구는 대기

업 노동자의 실직 비용이 중소기업 노동자보다 더 클 것으로 본다. 대기업 노동시장은 비교적 임금 수준

이 높고 근속연수가 긴 일자리를 제공한다(정이환, 2014; 2015). 이때 대기업 노동자의 긴 근속연수는 그 

자체로 높은 고용 안정성을 나타내지만, 동시에 대기업 노동시장이 전반적으로 경직적인 특성을 가지며

(황수경, 2003), 대기업 노동자들은 내부노동시장 밖에서의 일자리 이동 경험이 적은 집단임을 보여주는 

증거이기도 하다(류기락, 2009). 이런 노동시장 특성을 고려할 때, 대기업 노동자는 중소기업 노동자보다 
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실직 가능성이 낮지만, 실직 시 다시 대기업으로 재취업하기 위한 난이도는 높을 수 있다. 또한 한국에선 

대기업 일자리의 희소성이 높은 한편 대기업-중소기업 임금 격차가 심해 중소기업에선 대기업 노동자가 

실직 이전과 비슷한 수준의 임금을 받기 어려운 점 역시 대기업 노동자의 실직 비용을 높인다. 따라서 대

기업 노동시장은 실직 비용이 높고, 대기업 노동자들은 실업위험을 공적으로 대비하고자 하는 욕구가 강

할 것이다. 

반대로, 중소기업 노동시장은 임금 수준이 낮고, 근속연수가 짧아 고용불안정성이 높은 일자리를 

제공한다(정이환, 2014; 2015). 이 때문에 중소기업 노동시장의 유연성은 높은 수준이며, 중소기업 노동자

는 노동시장 참여 기간 전반에 걸쳐 자발적, 비자발적 이직을 반복하게 된다. 또한 중소기업 일자리는 급

여 수준이 하향 평준화되어 있는 점도 대기업 노동자에 비해 중소기업 노동자의 실직 비용을 낮추는 요인

으로1), 최저임금 수준의 낮은 임금은 중소기업 노동자의 취약성인 한편 실직 시 어디로 재취업하든 임금 

감소 가능성이 낮다는 걸 의미하기도 한다. 즉 중소기업 노동자는 실직 비용이 낮아, 실업위험에 공적으로 

대비하고자 하는 욕구가 약할 수 있는 것이다. 따라서 본 연구는 한국에서 대기업 노동시장은 중소기업 

노동시장보다 실직 비용이 높아, 대기업 노동자는 중소기업 노동자보다 실업위험에 공적으로 대비할 욕구

가 강할 것으로 본다. 

2. 사회보험 심 실업 안 망과 보험욕구 기반 실업정책 선호 

 

한국 실업 안전망의 특성을 이해하는 데 있어, 한국 복지국가 성격 자체를 간단히 살펴보는 것은 

도움이 된다. 한국 복지국가의 한계와 실업 안전망의 문제점은 서로 맞닿아 있기 때문이다. 한국 복지국가

는 기여를 바탕으로 하는 사회보험 중심으로(Yang, 2013; Kwon, 1996), 재분배 기능이 약하다(남재욱, 

2018; 윤도현, 2013). 즉 한국에선 소득재분배 정책이 소득분배 개선에 거의 영향을 주지 못하고, 복지제도

가 전반적으로 평등을 촉진하기보다 노동시장 불평등을 보존하는 경향이 있는 것이다(Kwon, 1996). 한국 

복지확대 시기는 2000년대 초반으로 이 시기에 증가한 복지지출의 대부분이 보편적 위험에 대처하는 공적 

보험 확대에 집중됐다(남재욱, 2018). 문제는 한국의 경우 노동시장 지위가 낮은 중소기업 비정규직 노동

자의 사회보험 가입률이 낮다는 거다. 이러한 현실은 복지가 확대되는 동안 노동시장 지위가 낮은 근로소

득층이 사실상 복지혜택으로부터 소외되는 문제를 야기했다(남재욱, 2018). 노동시장 불평등은 복지국가를 

통해 약화될 수도, 오히려 강화될 수도 있는데(Hauseman and Scheander, 2010), 한국의 경우 복지혜택이 

고용지위를 바탕으로 제공되기 때문에 복지국가가 오히려 사회 전반적인 불평등을 심화시킨 면이 있는 것

이다. 이처럼 사회보험 중심 복지국가 하에서 저임금, 불안정 노동층이 복지혜택에서 소외되는 문제에 대

한 지적은 한국 복지국가 비판에서 핵심적인 부분이다. 이러한 비판은 실업 안전망에도 비슷하게 적용되

어 왔다. 한국 실업 안전망 역시 고용보험 방식을 채택하고 있어, 보험가입 여부와 무관하게 실업자에게 

제공되는 부조는 존재하지 않는다. 이 상황에서 고용보험 가입률이 기업규모가 작을수록, 고용형태가 불안

정할수록 낮아지는 현실은, 한국에서 실업위험에 많이 노출된 사람일수록 실업 안전망에서 배제되어 있다

는 비판으로 적절히 지적되어 왔다(방하남·남재욱, 2016). 

1) 전혜원(2021년 1월 21일). 노조여 세상을 바꾸려면 호봉제부터 바꿔라. 시사인(697호). https://www.sisain.co.kr/news/articleVi

ew.html?idxno=43759(2023년 6월 20일 접속)
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이렇게 한국 복지국가의 낮은 재분배 기능과 사회보험 중심적 성격, 그리고 결정적으로 실업 안

전망이 고용보험 형태인 점을 고려할 때, 한국인의 실업정책 선호는 보험욕구에 기반해 형성될 수 있다. 

모에니와 월러스틴(Moene and Wallerstein, 2001; 2003)은 보험욕구를 바탕으로 복지태도가 형성될 경우 

소득이 증가할수록 오히려 복지선호가 높아질 수 있음을 복지지출에 대한 국가 수준 비교연구를 통해 보

여준 바 있다. 이들 연구는 중위소득 유권자의 평균소득이 낮은 사회 즉 소득불평등이 높은 사회에서 소

득 상실(income loss)에 대비하는 사회보험 지지가 낮다고 지적했다. 물론 소득불평등 증가가 모든 복지정

책에 대한 선호를 일괄적으로 높이거나 낮춘다는 주장은 아니며, 복지정책의 성격에 따라 소득이 감소한 

중위소득 유권자는 재분배 성격이 강한 정책을 더 선호하는 한편, 소득이 증가할 경우 사회보험 지지는 

강해질 수 있다는 것이다. 낮은 소득은 재분배 정책에 대한 적은 조세부담과 높은 기대혜택과 관련되는 

반면, 지금 당장 혜택을 주지 않는 사회보험 정책에 대한 매력은 감소시킨다. 반대로 소득이 높을 경우 미

래에 대한 위험에 대비하려는 욕구가 강하고 여기에 투자할 수 있는 재원이 충분할 수 있는 것이다. 모에

니와 월러스틴(Moene and Wallerstein, 2001; 2003)의 연구는 개인 수준의 복지선호에 대한 설명으로 확대

될 수 있다. 이철승·황인혜·임현지(2018)는 저자산층에서 소득수준과 보험욕구는 양의 상관관계를 가짐을 

경험적으로 보여준 바 있다. 이 연구에 따르면 생애과정에서 직면할 위험을 회피할 사적 자원이 부족할 

경우, 높은 소득은 오히려 강한 복지선호로 이어진다. 또한 트비센과 루에다(Thewissen and Rueda, 2017)

는 자동화로 인한 실업 위험이 복지선호를 높이는 경향은 소득 수준이 높아질수록 더 강해짐을 보여줬으

며, 렌과 렘(Wren and Rehm, 2014)은 평균 임금 수준이 높을 것으로 기대되는 고학력 노동자 일수록 무

역경쟁으로 인한 실업위험에 노출됐을 때 주관적 고용불안정 수준이 높아짐을 지적한 바 있다. 

정리하면, 본 연구는 한국의 제도적 맥락을 고려할 때 대기업 노동자는 중소기업 노동자보다 실

직 비용이 높고, 보험욕구가 강해 실업위험에 노출됐을 때 실업정책 선호가 증가하는 경향이 뚜렷할 것으

로 기대한다. 세부 가설은 다음과 같다. 

가설1-1. 실업위험이 증가할수록 개인 수준의 실업정책 선호는 높아진다. 

가설1-2. 재직 기업규모가 커질수록, 실업위험과 실업정책 선호의 양적 관계는 강화된다. 

Ⅳ. 경험분석 

1. 분석자료  측정 

위에서 제시한 가설을 검증하기 위해 본 연구는 5차, 8차, 11차, 14차, 17차(2010년, 2013년, 2016

년, 2019년, 2022년) <한국복지패널조사> 자료를 분석한다. 한국복지패널조사는 1차~17차(2006년~2022년) 

자료가 누적되어 있으며, 복지인식을 묻는 부가조사는 3년 주기로 총 여섯 차례 실시되었다. 본 연구는 이 

중 가장 먼저 실시된 2차 조사를 제외한 나머지 자료를 분석 대상으로 삼는다. 그 이유는 2차 조사에 포

함된 복지인식 부가조사에는 실업자 생계보장에 대한 정부책임을 묻는 문항이 빠져 있기 때문이다. 해당 

문항은 본 연구의 종속변수 측정을 위해 반드시 필요하므로, 해당 문항이 빠져 있는 차수는 분석에서 제

외했다. 
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본 연구의 목적은 실업위험에 노출된 정도에 따라 실업정책 확대를 지지하는 정도가 달라지는 

지, 만약 그렇다면 그 정도가 기업규모에 따라 다르게 나타나는 지를 경험적으로 확인하는 데 있다. 경험

분석을 위해 사용된 관측치 수는 세부 분석에 어떤 변수가 포함되어 있는지에 따라 조금 씩 다르나 종속

변수인 실업정책 선호와 기업규모, 통제변수만을 포함한 기본 모델에는 8,890 개 관측치가 사용됐다. 이는 

이 연구가 5차, 8차, 11차, 14차, 17차 <한국복지패널> 자료를 통합해 사용하고 있는 점을 고려하면 다소 

적은 표본 수이다. 실업정책 선호 문항만을 놓고 보면 결측치를 제외한 응답자 수가 총 14,363개로, 이 연

구의 기본 모델에 활용된 표본 수보다 훨씬 많다. 표본 수 감소의 원인은 기본적으로 본 연구가 경제활동 

인구 중 임금 근로자만을 분석 대상으로 삼고 있어, 비경제활동 인구 및 기업에 고용되어 있지 않는 경제

활동 인구가 모두 분석에서 제외되어 있기 때문이다. 비슷하게 노동시장 지위와 복지태도의 관계를 분석

하기 위해 <한국복지패널조사> 자료를 분석한 최신 연구인 강지영·신어진(2022)의 경우 14차 자료를 분석

에 활용했는데, 14차 자료 실업정책 문항 응답자는 결측치를 제외할 경우 2,005명이었으나, 이들 연구가 

근로연령층 18-60세 이하를 분석 대상으로 삼고 있어 최종 분석에는 888명이 포함된 바 있다. 

이 연구의 종속변수는 실업정책 선호이다. 실업정책 선호는 실업자 생계보장에 대한 정부 책임 

수준을 묻는 문항으로 측정되기도, 직접적으로 실업정책에 대한 정부지출 확대에 동의하는지를 묻는 문항

으로 측정되기도 한다. 복지패널 복지인식 부가조사에는 두 문항이 모두 포함되어 있는데, 본 연구는 둘 

중 하나의 문항을 선택해 분석을 진행하기보다 두 문항을 모두 활용했다. 실업자 생계에 대한 정부책임을 

높게 보는 응답자는 실업정책 지출확대를 지지할 가능성이 높고 그 반대의 경우도 마찬가지일 것이다. 다

만 정부지출 확대에 대한 지지는 지출 확대에 따른 조세부담 증가 가능성을 고려한 선호로서, 정부책임에 

동의하는 것에 비해 비교적 더 적극적인 선호일 가능성이 있다. 즉 한국인들은 실업자 생계보장에 대한 

정부책임에는 동의하면서도 정작 지출 확대에는 동의하지 않을 가능성이 있는 것이다. 따라서 이 연구에

선 위에서 제시한 두 가설을 검증하는 데 있어 두 문항을 모두 활용하며, 이를 통해 실업위험이 한국인 

실업정책 선호에 미치는 영향을 보다 세밀하게 파악할 수 있을 것으로 기대한다. 먼저 실업자 생계보장에 

대한 정부책임(이하 ‘정부책임’)은 "실업자에게 적정한 수준의 삶을 제공해야 한다" 문항에 동의하는 정도

로 측정했다. 이 문항에 대한 답변은 여섯 범주로, 1은 "매우 동의한다, 2는 "동의한다", 3은 동의도 반대

도 하지 않는다, 4는 "반대한다", 5는 "매우 반대한다", 6은 "선택할 수 없음"으로 구성되어 있다. 분석에는 

"선택할 수 없음을 결측치 처리하고, 숫자가 커질수록 정부의 실업자 생계보장을 지지하는 응답이 되도록 

코딩을 변경해 사용했다. 다음으로 실업정책에 대한 정부지출 확대(이하‘정부지출’)는 "실업정책 및 고용보

험" 정부지출 수준에 대한 의견을 묻는 문항을 바탕으로 측정했다. 이 문항에 대한 답변 역시 여섯 범주

로 1은 "훨씬 더 많이 지출", 2는 "좀 더 지출", 3은 "현재 수준으로 지출", 4는 "조금 덜 지출", 5는 "훨씬 

덜 지출", 6은 "선택할 수 없음"으로 구성되어 있다. 분석을 위해 "선택할 수 없음"을 결측치 처리하고 숫

자가 커질수록 정부지출에 지지하는 응답으로 코딩을 변경했다. 

주요 독립변수는 재직기업 규모와 실업위험이다. 재직기업 규모는 사업장 규모를 묻는 문항에 대

한 답변을 기반으로 측정했다. 사업장 규모 변수는 1부터 10까지의 범주로 1은 "1~4명", 2는 "5~9명", 3은 

"10~29명", 4는 "30~49명", 5는 "50~69명", 6은 "70~99명", 7은 100~299명", 8은 "300~499명", 9는 "500명~999

명", 10은 "1000명 이상"으로 코딩되어 있으며 분석에는 연속변수로 사용했다. 실업위험은 실직 가능성에 

영향을 미치는 요인과, 실직 심각성에 영향을 미치는 요인, 두 가지로 구분해 각각 조작화하고 측정한다. 

실업 가능성을 높이는 요인만을 실업위험으로 두지 않는 이유는, 사람들의 복지태도는 객관적 실직 가능
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성이 아닌 주관적 고용불안정에 기반해 형성되며(Marx, 2014), 주관적 고용불안정은 실직 가능성 수준에 

의해 결정되지 않는 다차원적인 성격을 가지기 때문이다(Anderson and Pontusson, 2007; Marx, 2014). 주

관적 고용불안정 수준은 객관적 실직 가능성 뿐 아니라 실직에 대한 사람들의 주관적 인식 역시 반영해 

결정된다. 여기서 실직에 대한 사람들의 인식이란, 실업을 얼마나 심각한 문제로 인식하는지(혹은 상대적

으로 사소한 문제로 인식하는지)와 관련되어 있다. 선행연구에 따르면 사람들은 스스로 재취업이 어렵다

고 생각하면 실업을 심각한 문제로 인식하는 경향이 있는데(Anderson and Potusson, 2007), 재취업 전망

은 어떤 일자리로든 재취업할 가능성이라기 보다 동일한 조건의 일자리(equally good job)으로 재취업할 

가능성(Dickerson and Green, 2012; Anderson and Potusson, 2007)으로 볼 수 있다. 

 본 연구에선 실직 가능성에 영향을 미치는 요인을 자동화 및 오프쇼어링(offshoring) 가능성으로 

조작화했다. 자동화 가능성을 측정하기 위해, 반복업무지수(RTI)를 사용한다.  반복업무지수는 직종 수준

에서 평가된 점수로, 해당 직종을 구성하는 업무들 중 반복업무의 중요성을 나타낸다. 즉 전체 업무에서 

반복업무가 차지하는 비중이 얼마나 큰지를 통해 보여주는 것이다. 반복업무지수를 평가하는 방식은 연구

자에 따라 조금씩 다른데(Autor and Dorn, 2013; Autor, Dorn, and Hanson,2015; Goos, Manning, and 

Salomons, 2014), 본 연구는 오언과 존스턴(Owen and Johnston, 2017)의 방식에 따라 측정된 반복업무지

수를 사용했다. 이들은 O*NET(Occupational information network)에 공개된 세부 직업 정보를 토대로, 직

종별 업무 성격을 평가한 후 로그를 취한 반복성에서 추상성과 수동성(manualness)을 빼서 반복업무지수

를 구했다. 오언과 존스턴(Owen and Johnston, 2017)이 구한 반복업무지수는 최솟값이 –2.12이고 최댓값

이 2.49이다. 다만 본 연구에서 분석한 자료에선 최솟값이 -1.113이고 최댓값이 1.164로 나타났다. 오프쇼

어링 가능성을 측정하기 위해, 오프쇼어링 가능성 지수를 사용한다. 오프쇼어링은 세계화의 핵심 현상으로 

국내 생산시설의 해외 이전을 의미한다(Blinder, 2009). 블라인더(Blinder, 2009)는 국내 특정한 지역에서 

수행되어야 하는 직업일수록, 대면 상호작용을 수반하는 소통 및 연락이 요구되는 직업일수록 오프쇼어링

되기 어렵다고 봤으며, 그 반대일수록 오프쇼어링 가능성이 높은 직종이라고 봤다. 블라인더(Blinder, 

2009)의 직종별 오프쇼어링 가능성은 최솟값이 0이고, 최댓값이 100퍼센트이나, 본 연구가 분석한 자료에

선 최솟값이 0이고 최댓값은 95로 나타났다. 본 연구는 카이호바라와 임(Kaihovaara and Im, 2020)이 오

언과 존스턴(Owen and Johnston, 2017)의 반복업무지수 및 블라인더(Blinder, 2009)의 오프쇼어링 가능성 

지수를, 국제직업분류(ISCO-88) 세분류(4-dit) 수준에서 각 직종에 반복업무지수를 매칭해 공개해 둔 자료

를 헬싱키대학교 홈페이지에서 다운해 사용했다2). 

실직 심각성에 영향을 미치는 요인은 기술특수성과 기술 수준으로 조작화했다. 앞서 실직 심각성

을 동일 수준 일자리로 재취업할 가능성으로 개념화 한 바 있다. 여기선 실직 심각성을 실직 시 재취업을 

위해 직종 변경이 필요한 정도로 조금 더 구체화 했는데, 그 이유는 직종 변경이 실직 후 장기적으로 임

금 감소를 야기하는 중요한 요인이라고 지적되기 때문이다(Huckfeldt, 2022; Braxton and Taska, 2022). 브

랙스턴과 태스카(Braxton and Taska, 2022)에 따르면 실직 후 재취업 시 임금이 감소하는 경향은 동일 직

종으로 재취업할 경우 뚜렷하게 발견되지 않지만, 직종 변경을 한 경우 상당한 임금 감소를 경험할 가능

성이 높았다. 이 점에 주목해 본 연구는 실직 시 동일 직종으로 재취업하기 어려운 노동자들은, 그 자체로 

재취업 과정에서 동일 수준 일자리로 구하기 어려운 집단으로서 실직 심각성이 높다고 봤으며, 실직 심각

성을 높이는 직종 상 특성으로 높은 기술특수성(skill specificity)과 기술수준에 주목했다. 

2) Im, Zhen. J., Kaihovaara, Antti. (3 Nov 2021). Offshorability and RTI indices. European Political Science Review. 10.13140/

RG.2.2.14045.95206/1(accessed Feb 3, 2023)
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기술특수성은 기술 이전성(transferability)과 관련된 개념으로, 좀 더 풀어서 쓰면 기술이 얼마나 

제한된 기업/산업에서 사용가치를 가지는지를 나타낸다. 인적 자본으로서 기술은 기술특수성 수준에 따

라, 소수의 기업/산업에서만 사용가치를 가지는 특수기술(specific skill)과, 대부분의 기업/산업에서 사용

가치를 갖는 일반 기술(general skill)로 구분할 수 있으며 통상 일반 기술을 가진 노동자는 특수 기술을 

가지 노동자에 비해 높은 노동시장 이동성을 가진다. 개인 수준에서 노동시장 이동성이 높다는 건, 노동시

장 내에 존재하는 다양한 일자리에 접근할 수 있다는 것으로, 노동시장 이동성이 높으면 취업 및 이직 과

정에서 비교적 여러 선택지를 가질 수 있어 실직 심각성이 낮아질 수 있다. 반대로 특수 기술의 경우 노

동시장 이동성이 낮아서 취업 및 이직 기회를 제한하기 때문에 실직 심각성이 높아진다. 기술특수성을 측

정하기 위해, 본 연구는 이철승(Lee, 2007)이 제안한 방식처럼 DOT(Dictionary of Occupational Title)에서 

제공하는 특정 직업기술 훈련(Specific Vocational Preparation, SVP) 척도를  일반 기술 수준으로 나누는 

방식을 사용했다. 특정 직업기술 훈련 척도는 직종별로 평균적인 업무 수행 능력을 갖추기 위해 요구되는 

기간을 나타낸다. 최솟값은 1(“짧은 시범 직후”)이고 최댓값은 9(“10년 초과”)로, 값이 커질수록 평균 업무 

수행 능력을 갖추기 위해 긴 기간이 필요함을 의미한다. 일반 기술 수준은 해당 직종의 업무를 수행하기 

위해 얼마나 높은 기술 수준이 요구되는지를 파악하기 위한 개념으로, 이 역시 DOT에서 제공하는 직종별 

추론능력(reasoning skill), 수리능력(math skill), 언어능력(language skill)을 모두 더한 후 평균을 낸 값으

로 측정했다. 기술 수준 척도의 최솟값은 1이고 최댓값은 6이며, 숫자가 커질수록 직종상 요구되는 기술 

수준이 높음을 나타낸다. 두 지표를 활용해 이철승(Lee, 2007)이 제안한 방식대로 기술특수성을 구한 결과, 

본 연구의 분석자료에선 최솟값이 1.071으로, 최댓값은 2.625으로 나타났다.

기술 수준은, 직종 상 요구되는 업무를 수행하기 위한 기술 수준이다. 기술 수준이 높을수록 동

일 직종으로 재취업 난이도가 높을 것이라고는 이유는, 노동자에게 요구되는 기술 수준이 높은 직업일수

록, 채용 시 신기술에 대한 숙달도를 지원자에게 요구할 가능성이 높기 때문이다. 브랙스턴과 태스카

(Braxton and Taska, 2022)에 따르면 기술 발전은 직종 내 노동자들이 신기술을 사용할 수 있을 경우 생

산성 향상을 가져오지만, 그렇지 못할 경우 실직 후 구직 상황에서 이전과 동일 직종으로 재취업하는데 

실패하고 상대적으로 임금이 낮은 직종으로 이동해 장기적인 임금 감소를 경험할 가능성이 높인다. 그리

고, 이들 연구에 따르면 신규채용 시 컴퓨터 및 소프트웨어 사용 능력 같은 기술변화에 따른 신규역량을 

요구하는 직종은 단순반복작업 수준이 낮고, 고학력 노동자가 많이 포진한 고숙련 일자리에 집중되어 있

다. 본 연구가, 직종 수준에서 요구되는 기술 수준이 높을수록 기술 발전으로 인한 실직 심각성이 높아진

다고 보는 이유이다. 특히 한국의 경우 집단적 숙련형성체계의 부재로 직업훈련 제도가 저발전 해

(Fleckenstein, Lee, and Park, 2023), 최신 기술을 습득함으로써 기술 경쟁력을 유지할 책임이 개인에게 과

중하게 부과되어 있다. 개인이 경험하는 인적 자본 가치 하락은 기술 발전과 같은 구조적 요인에서 비롯

되지만, 그러한 위험에 대처할 책임은 사실상 개인에게 집중되어 있는 것이다. 이런 상황에서 기술 최신화 

압박에 노출된 정도에 중요한 영향을 미치는 직종 상 요구되는 기술 수준은 개인 수준의 실직 심각성에 

영향을 미칠 수 있다. 기술 수준을 측정하기 위해 앞서 일반 기술 수준을 평가할 때 사용한 것과 동일한 

방식을 사용했다.

덧붙여, 본 연구에 사용된 직종 수준의 변수들의 측정은 기본적으로 국제직업분류 분류에 따라 

서구 사회를 바탕으로 평가된 지표를, 한국직업분류(KSCO)와 매칭해 사용한 것임을 밝혀둔다. 이 때문에 

이 지표를 한국 사회에 바로 적용해도 되는지 문제가 발생하는데, 현대 사회가 무역 개방 및 세계화로 위
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험의 양상이 어느 정도 유사한 형태로 나타날 수 있는 점을 감안하면 해당 지표를 사용하는 것이 문제가 

되진 않을 것으로 기대한다. 또한 직종 수준 변수들은 원래 국제직업분류 세분류(4-dit) 수준에서 측정되었

으나, <한국복지패널>은 직종 정보를 한국직업분류 소분류(3-dit)까지만 제공하고 있어, 국제직업분류 세분

류(4-dit) 수준 지수들을 소분류(3-dit) 수준에서 합산 평균을 내서 사용한 점도 한계이다. 

이외 통제변수는 로그임금, 로그자산, 여성, 출생연도, 교육 수준, 유배우자, 근속연수이다. 근속연

수는 최근 직장의 마지막 근무일에서 근무시작일을 뺀 값에 기반해 측정했다. 나이는 출생연도를 묻는 문

항으로 측정했으며, 배우자 유무는 혼인 경험 유무와 상관없이 현재 배우자가 있으면 "유 배우자", 혼인을 

한 적이 없거나 이혼, 사별 등의 이유로 배우자가 없으면 "배우자 없음"으로 분류했다. 교육 수준은 1은 "

고졸 미만", 2는 "고졸", 3은 "전문대졸", 4는 "대졸", 5는 "대학원졸 이상"으로 코딩되어 있다. 가처분 소득 

변수와 자산변수는 로그 변환을 한 후 분석에 포함시켰는데, 자산 변수의 경우 부동산 자산, 금융자산, 자

동차 가격을 더해 생성한 후 로그 변환을 했다. 아래 <표1>는 분석에 포함된 변수들의 기초 통계량을 보

여준다. 

<표1>기  통계량

변수 명 관찰 개수 평균 표준편차 최솟값 최댓값

정부책임 8,890 3.344 0.859 1 5

정부지출 8,890 3.493 0.939 1 5

기업규모 8,890 0.144 0.351 0 1

로그임금 8,890 8.333 0.722 2.451 13.019

로그자산 8,890 9.482 1.431 1.609 12.804

여성 8,890 0.486 0.499 0 1

출생년도 8,890 1963.834 14.830 1919 2000

교육수준 8,890 2.323 1.203 1 5

유배우자 8,890 0.733 0.442 0 1

근속연수 8,890 12.605 14.621 1 74

기술특수성 7,346 1.637 0.313 1.071 2.625

기술수준 7,346 3.185 1.078 1 6

RTI 5,544 -.011 0.446 -1.113 1.164

오프쇼어링 8,684 14.774 22.136 0 95

2. 분석방법 

가설검정을 위해 임의효과(random effect, RE) 모형을 사용한 분석을 진행했다. 비록 고정효과

(fixed effect, FE) 모형을 사용하면 관찰되지 않지만  종속변수에 영향을 주는 개인 특성을 통제할 수 있

는 이점이 존재하지만, 본 연구의 분석에선 주요 독립변수 특성을 고려해 고정효과 모형을 채택하지 않았

다. 한국에서 재직기업 규모는 한 번 정해지면 큰 폭으로 변화하지 않는 성격의 노동시장 지위로(임찬영, 

2017), 특히 중소기업 노동자가 대기업으로 상향 이동할 가능성이 낮다. 또한 본 연구에 사용되는 실업위

험 변수들의 경우 직종 수준에서 측정되었는데, 개별 노동자들이 직종 변경을 하는 것은 빈번한 경험이 

아니라는 점에서 개체 내 변화가 없거나 적다. 따라서 본 연구가 임의효과 분석을 택한 것은, 주요 독립변

수인 재직기업 규모와 직종 수준 변수들이 개체 내 변동이 적은 변수인 점을 고려한 선택으로서 타당하다

고 볼 수 있다. 고정효과 모형은 동일한 개체 혹은 서로 다른 개체지만 개별효과가 동일한 개체들 내에서 

독립변수가 변화함에 따라 종속변수가 변화하는지를 분석하고자 할 때 적합성이 높다. 반면 독립변수가 

시간에 따른 개체 내 변동이 아예 없을 경우 분석이 불가능하고, 차이가 존재하긴 하지만 그 정도가 크지 

않다면 고정효과 분석을 통해 얻은 추정치의 정확성이 매우 낮아진다. 
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3. 분석결과 

1) 기본모델

이 장에선 앞서 제시한 가설들을 확인하기 위해 종속변수를 실업자 생계보장에 대한 정부책임과 

실업정책 정부지출 확대 두 방식으로 각각 조작화해 진행한 분석 결과를 제시한다. 먼저, 재직기업 규모에 

따라 실업위험에 반응하는 정도가 다른지를 확인하기에 앞서, 기본적으로 재직기업 규모가 개인 수준의 

실업정책 선호에 유의미한 차이를 발생시키는지 확인하기 위해 <표2> 같이 기업규모와 통제변수만을 넣

은 모델을 분석했다. 모델1의 종속변수는 정부책임이고, 모델2의 종속변수는 정부지출이다. 분석 결과를 

살펴보면, 기업규모는 정부책임에 대해선 유의미한 영향을 미치지 않았으나, 기업규모가 커질수록 정부지

출 확대를 지지하는 경향이 유의미하게 나타났다. 이러한 <표2> 결과는 기업규모에 따른 실업정책 선호 

차이가 모든 문항에 대해 뚜렷하고 일관되게 나타나지 않음을 보여준다. 다른 경제적 지위 변수인 임금 

수준의 경우 통계적으로 유의미한 효과를 보이지 않았으나, 자산 수준은 정부책임 및 정부지출에 모두 부

정적인 효과를 줬다. 한편 실업정책 선호 수준에 대한 연도 효과가 유의미하게 나타났다. 좀 더 자세히 살

펴보면, 평균 실업정책 선호는 2010년을 기준으로 최근에 가까워질수록 점점 낮아지는 경향을 보였으며, 

그 경향은 정부지출 인식에서 강했다. 이제 다음으로 넘어가 실업위험에 노출된 정도에 따라 실업정책 선

호가 증가하는 경향이 나타나는지, 그리고 그 경향은 기업규모가 커질수록 뚜렷해지는 지를 확인하겠다. 

<표2> 실업정책 선호와 기업규모, 기업규모-실업 험 상호작용 없는 모델
모델1 모델2

변수 정부책임 정부지출

기업규모 0.005 0.006*
(0.004) (0.003)

로그임금 -0.041 -0.022
(0.021) (0.019)

로그자산 -0.034*** -0.049***
(0.009) (0.008)

여성 -0.059** -0.073***
(0.022) (0.019)

출생연도 0.002 0.002*
(0.001) (0.001)

교육 수준 0.043*** -0.000
(0.012) (0.011)

유배우자 -0.012 -0.034
(0.027) (0.024)

근속연수 -0.002* -0.001*
(0.001) (0.001)

년도(2010년 기준)
2013년 -0.030 -0.066*

(0.032) (0.029)
2016년 -0.004 -0.160***

(0.034) (0.031)
2019년 -0.101** -0.356***

(0.038) (0.034)
2022년 -0.016 -0.404***

(0.036) (0.032)
상수 0.636 -0.247

(2.115) (1.863)

관찰개수 8,890 8,890
R2

overall 0.0122 0.0504
between 0.0130 0.0604
within 0.00513 0.0481

Standard errors in parentheses*** p<0.001, ** p<0.01, * p<0.05
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2) 실직 가능성과 실업정책 선호: 분석 결과 

우선, 가설1-1, 1-2의 예측대로 실직 가능성이 실업정책 선호를 증가시키는지, 실직 가능성과 실

업정책 선호 간 양의 관계는 기업규모가 커질수록 강해지는지 확인하기 위한 분석을 진행한다. 조건부 가

설1-2를 검증하기 위해 <표3>, <표4>에선, 먼저 실직 가능성을 나타내는 자동화, 오프쇼어링 변수를 각각 

기본 모델에 투입해 분석할 결과를 모델1, 2에 제시하고, 기업규모와 실업위험 변수 간 상호작용 효과가 

존재하는지 확인하기 위한 분석 결과를 모델3, 4로 제시했다. <표3>은 자동화 가능성이 개인 수준의 실업

정책 선호에 영향을 미치는지, 자동화 가능성과 실업정책 선호의 관계는 기업규모에 따라 다르게 나타나

는지에 대한 분석 결과를 제시한다. 모델1, 2에서 확인할 수 있듯이 기본 모델에 자동화 가능성 변수를 투

입해도, 자동화 가능성을 나타내는 반복업무지수 수준이 정부 책임이나 정부지출 인식 수준에 유의미한 

영향을 미치진 않았다. 하지만 모델4 세 번째 줄의 기업규모와 반복업무지수 상호작용 효과가 통계적으로 

유의미하게 나타났다. 이는 기업규모에 따라 직종 수준의 자동화 가능성이 정부지출 인식에 미치는 영향

이 다르게 나타난다는 것을 보여준다. 기업규모와 자동화 가능성의 상호작용 효과를 더 정확하게 이해하

기 위해 [그림1]과 같이 두 상호작용 변수의 효과를 그래프로 그렸다. [그림1]은 자동화 가능성이 증가할 

때 정부지출 인식이 높아질 확률의 한계를 계산한 결과를 기업규모에 따라 각각 제시한다. 이 그래프는 

재직기업 규모가 작을 때는 자동화 위험에 노출된 정도에 따라 정부지출 인식이 크게 달라지지 않지만, 

재직기업 규모 30명 이상 49명 미만부터 점차 자동화 가능성이 높은 직종 노동자들이 정부지출 확대를 지

지하는 경향을 보이기 시작하며, 기업규모가 커질수록 이러한 경향이 뚜렷해지는 것을 보여준다. 이 결과

는 자동화로 인한 실업위험이 증가할수록 개인 수준의 실업정책 선호가 높아질 것으로 기대한 가설1-1를 

부분적으로 지지한다. 또한 자동화 가능성과 실업정책 선호 간 양의 관계는 재직기업 규모가 커질수록 증

가할 것으로 기대한 가설1-2를 지지한다.  

<표3>실업정책 선호와 기업규모-자동화 가능성 상호작용의 효과 
모델1 모델2 모델3 모델4

변수 정부책임 정부지출 정부책임 정부지출

기업규모 0.009 0.007 0.009 0.007
(0.005) (0.005) (0.005) (0.005)

반복업무지수 -0.005 0.024 0.052 -0.038
(0.033) (0.029) (0.048) (0.042)

c.기업규모#c.반복업무지수 -0.016 0.017*
(0.010) (0.008)

로그임금 -0.047 -0.014 -0.048 -0.013
(0.026) (0.023) (0.026) (0.023)

로그자산 -0.023* -0.051*** -0.024* -0.050***
(0.011) (0.010) (0.011) (0.010)

여성 -0.055 -0.063* -0.055 -0.063*
(0.029) (0.025) (0.029) (0.025)

출생연도 0.001 0.003** 0.001 0.003**
(0.001) (0.001) (0.001) (0.001)

교육 수준 0.057*** 0.010 0.055*** 0.013
(0.016) (0.014) (0.016) (0.014)

유배우자 -0.001 -0.015 -0.003 -0.013
(0.034) (0.030) (0.034) (0.030)

근속연수 -0.002 -0.000 -0.002 -0.000
(0.001) (0.001) (0.001) (0.001)

년도(2010년 기준)
2013년 -0.026 -0.058 -0.026 -0.058

(0.040) (0.036) (0.040) (0.036)
2016년 0.012 -0.138*** 0.011 -0.137***

(0.042) (0.038) (0.042) (0.038)
2019년 -0.103* -0.367*** -0.103* -0.367***

(0.048) (0.043) (0.048) (0.043)
2022년 -0.010 -0.414*** -0.009 -0.414***
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Standard errors in parentheses*** p<0.001, ** p<0.01, * p<0.05

[그림1] 기업규모에 따른 자동화 가능성과 정부지출 인식 측한계

<표4>는 오프쇼어링 위험이 개인 수준의 실업정책 선호에 영향을 미치는지, 오프쇼어링 위험과 

실업정책 선호의 관계는 재직기업 규모에 따라 다르게 나타나는지에 대한 분석 결과를 제시한다. 앞서 자

동화 가능성과 실업정책 선호의 관계를 분석했을 때와 마찬가지로, 기본 모델에 오프쇼어링 위험 변수를 

투입한 모델1, 2에선 오프쇼어링 수준이 정부책임 및 정부지출 인식에 유의미한 영향을 미치지 않는 것으

로 나타났다. 또한 모델3, 4는 오프쇼어링 위험과 기업규모 간 상호작용 효과가 존재하는지를 분석한 결과

를 제시하는데, 자동화 가능성의 경우와 달리 중소기업에서 실업위험이 실업정책 선호에 미치는 영향이 

미미하다 기업규모가 커질수록 그 영향이 강해지는 경향이 발견되지 않았다. 이 결과는 오프쇼어링으로 

인한 실업위험이 증가할수록 개인 수준의 실업정책 선호가 높아질 것으로 기대한 가설1-1, 재직기업 규모

가 커질수록 오프쇼어링으로 인한 실업위험과 실업정책 선호 간 양의 관계가 강화될 것으로 기대한 가설

1-2를 모두 지지하지 않는다. 

모델1 모델2 모델3 모델4
변수 정부책임 정부지출 정부책임 정부지출

(0.046) (0.041) (0.046) (0.041)
상수 1.359 -2.383 1.229 -2.241

(2.701) (2.399) (2.701) (2.398)

관찰개수 5,544 5,544 5,544 5,544
R2

overall 0.0149 0.0511 0.0155 0.0521
between 0.0106 0.0527 0.0116 0.0546
within 0.00523 0.0502 0.00465 0.0493
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<표4> 실업정책 선호와 기업규모-오 쇼어링 가능성 상호작용의 효과
모델1 모델2 모델3 모델4

변수 정부책임 정부지출 정부책임 정부지출

기업규모 0.005 0.006 0.001 0.002
(0.004) (0.003) (0.005) (0.004)

오프쇼어링 가능성 -0.001 -0.000 -0.002 -0.001
(0.001) (0.000) (0.001) (0.001)

c.기업규모#c.오프쇼어링 가능성 0.000 0.000
(0.000) (0.000)

로그임금 -0.045* -0.019 -0.045* -0.019
(0.021) (0.019) (0.021) (0.019)

로그자산 -0.032*** -0.049*** -0.032*** -0.050***
(0.009) (0.008) (0.009) (0.008)

여성 -0.057* -0.070*** -0.057* -0.069***
(0.023) (0.020) (0.023) (0.020)

출생연도 0.002* 0.003** 0.002* 0.003**
(0.001) (0.001) (0.001) (0.001)

교육 수준 0.046*** -0.001 0.046*** -0.001
(0.012) (0.011) (0.012) (0.011)

유배우자 -0.005 -0.028 -0.005 -0.027
(0.027) (0.024) (0.027) (0.024)

근속연수 -0.002* -0.001 -0.002* -0.002*
(0.001) (0.001) (0.001) (0.001)

년도(2010년 기준)
2013년 -0.034 -0.064* -0.034 -0.064*

(0.033) (0.029) (0.033) (0.029)
2016년 -0.012 -0.158*** -0.011 -0.157***

(0.034) (0.031) (0.034) (0.031)
2019년 -0.102** -0.358*** -0.100** -0.356***

(0.038) (0.035) (0.038) (0.035)
2022년 -0.020 -0.405*** -0.019 -0.404***

(0.036) (0.033) (0.036) (0.033)
상수 -0.236 -0.936 -0.243 -0.944

(2.162) (1.911) (2.163) (1.911)

관찰개수 8,684 8,684 8,684 8,684
R2

overall 0.0124 0.0495 0.0127 0.0499
between 0.0132 0.0607 0.0130 0.0613
within 0.00472 0.0483 0.00518 0.0482

Standard errors in parentheses*** p<0.001, ** p<0.01, * p<0.05

3) 실직 심각성과 실업정책 선호: 분석 결과 

다음으로, 가설1-1, 1-2의 예측대로 실직 심각성이 실업정책 선호를 증가시키는지, 실직 심각성과 

실업정책 선호 간 양의 상관관계는 기업규모가 커질수록 강해지는지 확인하기 위한 분석을 진행한다. 마

찬가지로 조건부 가설을 검증하기 위해 <표5>, <표6>에선, 실직 심각성을 나타내는 기술특수성, 기술 수

준 변수를 각각 기본 모델에 투입해 분석한 결과를 모델1, 2에 제시한다. 그리고 기업규모와 실업위험 변

수 간 상호작용 효과가 존재하는지 확인하기 위한 분석 결과를 모델3, 4로 제시할 것이다. <표5>는 기술

특수성이 개인 수준의 실업정책 선호에 영향을 미치는지, 기술특수성과 실업정책 선호의 관계는 기업규모

에 따라 달라지는지에 대한 분석 결과를 보여준다. 모델1, 2에서 확인할 수 있듯 기본 모델에 기술특수성 

변수를 투입해도, 기술특수성이 정부책임이나 정부지출 인식 수준에 유의미한 영향을 미치진 않았다. 하지

만 모델3 결과를 살펴보면 상호작용 항을 추가한 모델에선 기술특수성이 정부책임 인식에 미치는 부정적

으로 변화했으며 그 영향은 유의하게 나타났다. 또한 세 번째 줄의 기업규모와 기술특수성의 상호작용 효

과가 역시 통계적으로 유의미하게 나타나, 기업규모에 따라 기술특수성이 정부책임 인식에 미치는 영향이 

다르게 나타난다는 것을 보여줬다. 이와 달리 기술특수성이 정부지출 인식에 미치는 영향은 대기업, 중소
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기업 노동자 간에 유의미한 차이가 발견되지 않아 자동화 가능성과 기업규모 상호작용 효과와 반대됐다. 

기업규모와 기술특수성의 상호작용 효과를 더 정확하게 이해하기 위해 [그림2]와 같이 두 상호작용 

변수의 효과를 그래프로 그렸다. [그림2]는 기술특수성이 높아졌을 때 정부책임 인식이 높아질 확률의 한계

를 계산한 결과를 기업규모에 따라 각각 제시한다. 이 그래프는 재직 기업규모가 작을 때는 기술특수성이 정

부책임 인식에 거의 영향을 미치지 못하지만, 기업규모가 커짐에 따라 기술특수성 수준이 높아질수록 정부책

임에 대한 지지가 높아지는 경향이 존재한다는 것을 보여준다. 이 결과는 기술특수성이 증가할수록 개인 수

준의 실업정책 선호가 높아질 것으로 기대한 가설1-1를 부분적으로 지지하며, 재직기업 규모가 커질수록 기

술특수성과 실업정책 선호 간 양의 상관관계가 강해질 것으로 기대한 가설1-2를 지지한다.

<표5> 실업정책 선호와 기업규모-기술특수성 상호작용의 효과
모델1 모델2 모델3 모델4

변수 정부책임 정부지출 정부책임 정부지출

기업규모 0.006 0.008* -0.054** 0.005
(0.004) (0.004) (0.020) (0.018)

기술특수성 0.014 0.020 -0.121* 0.013
(0.037) (0.033) (0.058) (0.052)

c.기업규모#c.기술특수성 0.038** 0.002
(0.012) (0.011)

로그임금 -0.050* -0.014 -0.051* -0.014
(0.023) (0.020) (0.023) (0.020)

로그자산 -0.031** -0.051*** -0.030** -0.051***
(0.010) (0.009) (0.010) (0.009)

여성 -0.048* -0.062** -0.053* -0.062**
(0.024) (0.022) (0.024) (0.022)

출생연도 0.002 0.002* 0.002 0.002*
(0.001) (0.001) (0.001) (0.001)

교육 수준 0.048*** 0.004 0.048*** 0.004
(0.014) (0.012) (0.014) (0.012)

유배우자 0.004 -0.020 0.003 -0.021
(0.029) (0.026) (0.029) (0.026)

근속연수 -0.001 -0.001 -0.001 -0.001
(0.001) (0.001) (0.001) (0.001)

년도(2010년 기준)
2013년 -0.025 -0.053 -0.024 -0.053

(0.036) (0.032) (0.036) (0.032)
2016년 0.004 -0.141*** 0.005 -0.141***

(0.037) (0.034) (0.037) (0.034)
2019년 -0.096* -0.329*** -0.095* -0.328***

(0.042) (0.037) (0.042) (0.037)
2022년 -0.004 -0.393*** -0.004 -0.393***

(0.040) (0.036) (0.040) (0.036)
상수 -0.349 -0.366 -0.114 -0.353

(2.330) (2.076) (2.328) (2.077)

관찰개수 7,346 7,346 7,346 7,346
R2

overall 0.0127 0.0470 0.0140 0.0470
between 0.0106 0.0582 0.0126 0.0583
within 0.00599 0.0421 0.00618 0.0421

Standard errors in parentheses*** p<0.001, ** p<0.01, * p<0.05
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[그림2] 기업규모에 따른 기술 수 과 정부책임인식 측한계

<표6>은 기술 수준과 실업정책 선호의 관계가 기업규모에 따라 다르게 나타나는지에 대한 분석 

결과를 제시한다. 실직 심각성으로 기술특수성을 사용했을 때와 비슷하게, 기본 모델에 기술 수준 변수를 

투입한 모델1, 2에선 기술 수준이 정부책임과 정부지출 인식에 유의미한 영향을 미치지 않는 것으로 나타

났다. 하지만 이 분석에선 모델3에서 확인할 수 있듯 기업규모와 기술 수준의 상호작용 변수가 통계적으

로 유의미하게 나타났다. 이러한 결과는 직종 수준의 기술 수준이 정부책임 인식에 미치는 영향은 중소기

업 노동자보다 대기업 노동자에게 크게 나타난다는 것을 보여준다. 기업규모와 기술 수준의 상호작용 효

과가 정부책임 인식에 미치는 효과를 보다 정확히 이해하기 위해 [그림3]을 그렸다. [그림3]은 기술 수준

에 따라 대기업 노동자와 중소기업 노동자의 정부책임, 정부지출 인식이 어떻게 달라지는지에 대한 확률

의 한계를 기업규모에 따라 각각 보여준다. 그래프를 보면, 기술 수준이 정부책임 인식에 미치는 영향은 

재직 기업규모가 작은 노동자들 사이에선 미미하지만, 기업규모가 커질수록 기술 수준이 정부 책임 인식

에 미치는 긍정적 영향이 뚜렷해졌다. 이 결과는 기술 수준이 증가할수록 개인 수준의 실업정책 선호가 

높아질 것으로 기대한 가설1-1을 지지하며, 재직 기업규모가 커질수록 기술 수준과 실업정책 선호 간 양

의 관계가 강화될 것으로 기대한 가설1-2를 지지한다.
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<표6> 실업정책 선호와 기업규모-기술 수  상호작용의 효과
모델1 모델2 모델3 모델4

변수 정부책임 정부지출 정부책임 정부지출

기업규모 0.006 0.008* -0.018 0.015
(0.004) (0.004) (0.013) (0.011)

기술 수준 -0.002 -0.000 -0.028 0.007
(0.012) (0.011) (0.018) (0.016)

c.기업규모#c.기술수준 0.007* -0.002
(0.004) (0.003)

로그임금 -0.050* -0.014 -0.052* -0.013
(0.023) (0.020) (0.023) (0.020)

로그자산 -0.031** -0.051*** -0.031** -0.051***
(0.010) (0.009) (0.010) (0.009)

여성 -0.049* -0.063** -0.048* -0.063**
(0.024) (0.022) (0.024) (0.022)

출생연도 0.002 0.002* 0.002 0.002*
(0.001) (0.001) (0.001) (0.001)

교육 수준 0.049*** 0.004 0.046** 0.004
(0.014) (0.013) (0.014) (0.013)

유배우자 0.004 -0.020 0.005 -0.020
(0.029) (0.026) (0.029) (0.026)

근속연수 -0.001 -0.001 -0.001 -0.001
(0.001) (0.001) (0.001) (0.001)

년도

(2010년 기준)
2013년 -0.025 -0.053 -0.025 -0.053

(0.036) (0.032) (0.036) (0.032)
2016년 0.004 -0.141*** 0.006 -0.141***

(0.037) (0.034) (0.037) (0.034)
2019년 -0.096* -0.329*** -0.094* -0.330***

(0.042) (0.038) (0.042) (0.038)
2022년 -0.005 -0.393*** 0.000 -0.395***

(0.040) (0.036) (0.040) (0.036)
상수 -0.428 -0.463 -0.275 -0.505

(2.324) (2.071) (2.324) (2.072)

관찰개수 7,346 7,346 7,346 7,346
R2

overall 0.0127 0.0469 0.0134 0.0470
between 0.0107 0.0582 0.0116 0.0582
within 0.00596 0.0420 0.00555 0.0420

Standard errors in parentheses*** p<0.001, ** p<0.01, * p<0.05

[그림3] 기업규모에 따른 기술특수성과 정부책임 인식 측한계
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Ⅴ.결론 

본 연구는 2006년부터 2022년까지 누적된 <한국복지패널조사> 자료 중 3년 주기로 시행되는 복

지인식 부가조사가 포함된 다섯 차수의 자료를 분석해, 실업위험에 노출된 정도가 개인 수준의 실업정책 

선호를 증가시키는지, 실업위험과 실업정책 선호 간의 관계는 재직기업 규모에 따라 다르게 나타나는지를 

확인했다. 분석 결과, 첫째, 기업규모를 고려하지 않았을 경우 한국에서 실업위험은 대부분 실업정책 선호

에 유의미한 영향을 주지 못했다. 둘째, 기업규모를 고려할 경우, 재직기업 규모가 작은 노동자들은 실업

위험에 노출된 정도에 따라 실업정책을 지지하는 정도가 다르게 나타나지 않았으나, 기업규모가 커질 경

우 노동자들은 실업위험에 노출될수록 실업정책 확대를 지지하는 경향을 보였다. 이런 경험분석 결과는 

한국의 제도적 맥락을 고려할 때, 대기업 노동자가 중소기업 노동자보다 실업위험에 노출됐을 때 실업정

책 확대를 지지하는 경향이 뚜렷할 것이라고 기대한 본 연구의 이론적 주장을 지지한다. 

이 발견은 한국에서 실업위험 노출과 복지선호 간 양의 상관관계가 뚜렷하고 일관되게 나타나지 

않는 이유가, 노동시장의 다수를 차지하는 중소기업 노동자들의 실업위험에 대한 약한 반응성에서 비롯될 

수 있음을 보여준다는 점에서 의미가 있다. 이는 실업위험과 한국인 복지태도의 관계를 적절히 파악하기 

위해선 누가 실업위험에 크게 노출됐는지뿐 아니라, 누가 실업위험에 노출됐을 때 복지확대를 지지하는 

경향이 뚜렷한지를 고려해야 함을 시사한다. 

본 연구의 이론적 기여는 다음 세 가지이다. 첫째, 노동시장 이중화가 복지선호 형성의 미시적 

토대에 미치는 영향이 노동시장 및 복지국가 제도 조합에 따라 사회마다 다르게 나타날 수 있음을 보여준

다. 통상, 노동시장 이중화로 인한 실업위험의 불평등한 분배는 실직 가능성이 비교적 낮은 내부자의 복지

선호를 감소시킬 것으로 기대된다. 하지만 한국에선 대기업 노동자가 중소기업 노동자보다 고용 안정성이 

높음에도, 유의미한 복지선호 차이를 보이지 않았다. 반면 실업위험에 대한 반응성 측면을 보면, 실업위험

에 노출됐을 때 중소기업 노동자보다 대기업 노동자의 복지선호가 높아지는 경향이 발견된다. 이는 한국

에서 노동시장 이중화가 대기업 노동시장에 비해 중소기업 노동시장의 평균 실직 비용을 낮춰, 기업규모

상 외부자인 중소기업 노동자가 실업위험에 노출됐을 때 공적 복지확대를 통해 대비하고자 하는 욕구를 

낮은 수준으로 유지시킬 수 있음을 보여준다. 이러한 발견은 이중 노동시장하에서, 실업위험에 더 많이 노

출된 집단이 그렇지 않은 집단보다 실업위험 노출 수준에 따라 복지태도를 형성하는 경향이 약할 수 있음

을 시사한다. 또한 이런 경향은 노동시장 외부자의 복지태도가 실업위험에 노출된 정도와 무관하게 형성

되는 결과를 초래할 수 있다는 점에서도 의미가 있다. 이렇게 한국 중소기업 노동자가 갖는 실업위험에 

대한 낮은 반응성은 결과적으로 이 집단이 복지정치에 무관심한 태도를 가지도록 만들어, 중소기업 노동

자를 복지정치에서 소외시키는 문제로 이어질 수 있다.

둘째, 노동시장 이중화가 심화됨에 따라, 한 사회 내에서도 개인 수준의 복지태도를 이해하는 데 

있어 노동시장 체제 비교를 하는 것이 유용할 수 있음을 보여준다. 자본주의 다양성 문헌은, 왜 어떤 사회

에선 노동자들이 복지를 더 지지하고, 다른 사회에선 그렇지 않은가를 설명하기 위해 노동시장 및 생산체

계 특성에 주목해 왔다. 이들 설명에 따르면, 국가마다 상이한 복지국가 발전 정도는, 노동시장 및 생산체

계 특성에 연동되어 있는 평균 실직 비용 차이를 통해 설명할 수 있다(Iversen and Soskice, 2009). 즉 개

인 수준에서 경험되는 평균 실직 비용이 높은 사회에선, 노동자들이 실업위험을 공적 복지확대를 통해 대

비하려는 욕구가 강해 복지국가가 발전하는 반면, 평균 실직 비용이 낮은 사회에선 그렇지 않다는 것이다. 
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이런 분석 틀은 주로 국가 간 비교연구에 적용되어 왔으나, 본 연구 결과가 보여주듯 한국 사회처럼 노동

시장 이중화 정도가 심하고 역사 제도적으로 대기업-중소기업 노동시장 간 성격 차이가 큰 경우, 국내 노

동자들 간 복지태도 차이를 분석하는 데 유용하게 사용될 수 있다. 

셋째, 보편적 위험에 대한 보험 기능을 제공하는 복지국가 디자인은 실업위험에 노출된 노동시장 

내부자를 복지 지지층으로 포섭하나, 이것이 복지 지지층의 확장을 의미하진 않음을 보여준다. 코르피와 

팔메(Korpi and Palme, 1998)는 보편복지가 중산층에게 복지혜택을 배분해, 복지 지지층이 계급적으로 하

층에 집중되지 않고 중산층까지 포섭할 수 있도록 촉진한다는 것을 밝혔다. 하지만 본 연구가 확인한 바

에 따르면, 사회보험 중심 복지국가로서 중산층에게 혜택을 주지만 동시에 재분배 기능이 매우 약한 한국

에선 이러한 가능성이 매우 제한적으로 발견됐다. 실업위험에 노출된 한국 대기업 노동자들은 보험욕구에 

기반해 비교적 높은 실업정책 선호를 보인 반면, 사회보험 중심 복지국가하에서 보험욕구에 기반한 복지

선호를 발전시킬 동기가 약한 중소기업 노동자들은 실업위험에 노출돼도 실업정책 선호가 높아지는 경향

을 보이지 않았다. 이는 중산층에게 혜택을 배분하는 복지국가 디자인이 복지 지지층의 확장이 아닌, 비전

통적인 계급특성을 가진 지지층으로의 축소로 귀결될 수 있음을 시사한다. 

이러한 기여점에도 불구하고 본 연구는 몇 가지 한계점을 가진다. 첫째, 본 연구는 직종 특성에

서 비롯된 실업위험을 평가하기 위해, 한국 노동시장을 기준으로 만들어진 지표가 아닌 서구 노동시장을 

기준으로 만들어진 지표를 사용했다. 즉 본 연구는 직종별 실업위험이 국가마다 크게 다르지 않을 것이라

는 전제하에 서구 직종 수준 실업위험 지표를 한국에 바로 적용한 것이다. 하지만 국가마다 경제구조 및 

노동시장 특성이 각각 다르다는 점을 고려하면, 노동자의 실업위험 노출 정도와 관련해 한국의 맥락을 충

실히 반영한 지표를 활용해 실업위험과 복지태도의 관계를 분석하는 연구를 추후에 진행할 필요가 있다. 

둘째, 본 연구는 한국 노동시장의 핵심 분절 경계이자 노동시장 지위를 평가하는 기준으로 재직기업 규모

를 단독적으로 사용해, 한국인 노동시장 지위의 다차원성을 적절히 고려하지 못했다. 선행연구는 한국인 

노동시장 지위가 기업규모 혹은 고용형태 중 하나의 요인에 의해 완전히 설명될 수 없음을 지적해 왔고

(이철승, 2017), 이러한 인식 위에서 노동시장 지위의 다차원성 성격을 복지태도 연구에 반영하기 위한 시

도들이 지속되어 왔다(김수완·안상훈, 2013; 강지영·신어진, 2022). 이 점을 고려할 때, 이후 연구에선 노동

시장 외부자보다 내부자가 실업위험에 노출됐을 때 실업정책 선호가 증가하는 경향이, 한국인 노동시장 

지위의 다차원성을 고려할 경우에도 유지되는지 검증해 볼 필요가 있다. 셋째, 본 연구는 한국인 복지태도 

형성의 제도적 맥락에 주목할 뿐, 한국과 비슷하게 분절 노동시장과 사회보험 중심 복지국가 조합을 가진 

다른 사회에서도 실업위험과 복지태도 간 관계가 한국과 유사하게 나타나는지를 비교국가 연구를 통해 경

험적으로 확인하고 있진 못하다. 다만, 이 연구는 그동안 서구 민주주의 연구를 대상으로 한 복지태도 연

구들이 한국 제도적 맥락에 대한 충분한 고려 없이, 서구 이론을 한국에 적용해 온 한계를 보완하려는 목

적을 가지고 진행됐다는 점에서, 한국 특수성을 강조하는 방식은 나름대로의 장점을 가질 수 있을 것으로 

기대된다.
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부모됨에 따른 부부의 노동공급 변화: 소득계층별 차이를 중심으로

A couple based analysis on the consequence of parenthood for labor supply

김은하(서울대학교 사회복지학과 석사수료)

본 연구는 다수준 분석(Multilevel analysis)의 random intercept random slope 모형을 사용하여 자녀의 

출산 이후 부부의 노동공급 변화가 상호교환, 상호보완, 상호독립 중 어떠한 유형에 기반하여 전개되는지 

살피고, 노동공급의 변화 유형이 소득계층에 따라 달리 나타나는지 확인하고자 하였다. 한국복지패널 1-17

차(2006-2022) 자료를 사용하였으며, 2007년에서 2021년 사이 출산을 경험하였고 초산을 전후로 한 번 이

상 조사에 참여한 부부를 분석에 포함하였다. 전체 모형에 대한 추정 결과 부모됨에 따른 시간당 근로소

득의 변화는 부부 사이 상호독립적으로 전개되는 것으로 나타났으나, 소득분위별 하위표본 분석을 수행한 

결과 1분위 부부의 근로소득 변화는 상호교환, 5분위 부부의 소득 변화는 상호보완의 원리에 기반하는 것

으로 밝혀졌다. 근로시간의 변화는 상호교환의 원리를 따라 전개되는 것으로 나타났으며, 1분위 부부와 5

분위 부부 모두 동일한 상호교환 유형에 속하는 것으로 나타났다. 근로 형태의 변화는 전체 표본 분석 결

과 상호독립적으로 이루어지는 것으로 나타났으나, 소득분위별 분석 결과 1분위 부부는 상호보완의 원리

를 따르는 반면 5분위 부부의 경우 아내와 남편 모두 근로형태의 유의한 변화가 발견되지 않았다. 이러한 

분석 결과는 가구간 존재하는 사회경제적 격차가 자녀의 출산과 양육 과정을 거쳐 확대되는 한편, 부모됨

에 따른 부부의 시간 사용은 계층을 불문하고 성별화된 방식으로 전개됨을 시사한다. 분석 결과를 기반으

로 저소득 부모의 일자리 유지 및 자녀 양육에 따르는 금전적 부담을 완화하기 위한 정책적 대안과 더불

어, 모든 성의 가족구성원이 일과 가정 영역의 삶을 조화시킬 수 있는 노동환경의 근본적인 재조직화가 

필요함을 주장하였다. 

제1  서론 

자녀의 출산과 양육, 즉 부모됨(parenthood)은 부모의 노동 생애에 상당한 변화를 수반한다. 부모됨은 

전통적인 성 역할 수행에 대한 기대를 강화하는 계기이자, 가구 내의 분업을 재구조화하는 계기가 되기 

때문이다. 선행연구에 의하면 통상 부모됨은 여성의 노동공급에는 부정적 영향을 미치는 반면, 

남성에게는 긍정적 영향을 미치는 것으로 알려진다. 자녀의 출산을 기점으로 여성은 노동시장에서 

이탈하거나 노동시간을 줄이고 그 결과 소득의 하락을 경험하는 것과 달리, 남성은 노동시간을 늘리거나 

혹은 관측된 경제활동의 변화가 없더라도 소득의 상승을 경험한다는 것이다. 선행연구는 이러한 현상을 

각각 모성 패널티(Motherhood penalty)와 부성 프리미엄(Fatherhood premium)으로 정의하고 

분석해왔다(오혜은, 2017; 함선유, 2020a, 2020b; 허수연 & 유태임, 2011; Anderson, Binder, & Krause, 

2003;  England, Bearak, Budig, & Hodges, 2016, Glauber, 2008; Gough & Noonan, 2013).

한편, 출산을 기점으로 나타나는 여성과 남성의 노동공급 변화는 개인의 자율적이고 고립된 선택에 
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의거해 이루어지기보다 가족 제도 내에서 전개됨을 고려할 필요가 있다(이순미, 2014). 개인의 삶은 

중요한 타자들(significant others)에 의해 구성된다는 생애과정 관점의 접근에 따르면, 자녀를 둔 

기혼자에게 배우자는 삶에 주요한 영향을 미치는 타자로서 부모됨에 따른 기혼 여성과 남성의 노동공급 

결정은 배우자의 경제활동과의 상호 연관 속에서 전개될 것으로 예측된다. 출산 및 양육 과정에서 

필연적으로 직면하는 일과 가정 생활의 갈등과 이에 대한 조정은 양 부모 공동의 의사결정을 경유하여 

전개되는 것이기 때문이다(Grunow & Evertsson, 2021). 그러나 그간의 선행연구는 부모됨이 여성 혹은 

남성의 노동시장 성과에 미치는 영향력의 정도를 추정하는 개인 단위의 분석에 주력함에 따라, 부부의 

노동공급 변화에 내재된 관계성(relationality)을 연구설계에 반영하는 데에 한계를 노정하였다. 한편 부부 

단위의 노동공급을 다룬 선행연구는 주로 배우자의 경제활동 상태를 고정된 상태로 두고 이를 조건부로 

한 아내 혹은 남편의 경제활동 상태 변화를 분석하였다. 하지만 부부의 노동공급 변화가 이루어지는 

메커니즘에 대한 주목은 상대적으로 부족한 바, 본 연구에서는 출산을 기점으로  아내와 남편의 

노동공급이 어떠한 상호관계를 맺으며 변화하는지 살펴보고자 한다. 부부 관점을 채택하여 부모됨에 따른 

노동공급의 변화를 추정함으로써, 부모됨의 영향이 여성에게는 패널티, 남성에게는 프리미엄으로 

성별화되는 가구 내부의 의사결정 메커니즘을 이해하고 일‧가정 양립 정책의 발전 방향을 모색하는데에 

기여하고자 한다. 

따라서, 본 연구에서는 다수준 분석(Multilevel analysis)의 random intercept random slope 모형을 

사용하여 자녀의 출산에 따른 부부의 시간당 근로소득, 근로시간, 근로 형태의 변화 정도를 추정하고, 

부부 단위의 노동공급 변화가 어떠한 메커니즘에 기반하여 전개되는지 살피고자 한다. 부부의 노동공급 

변화 유형은 선행연구(Killewald & García-Manglano, 2016)를 참고하여 상호교환(trade-offs), 

상호보완(complementarity), 독립(independence)으로 정의하였다. 한편 최근의 선행연구에 의하면 부모됨이 

노동시장 성과에 미치는 영향이 부모의 사회경제적 지위에 따라 달리 나타나는 것으로 보고된다(곽은혜, 

2020; 함선유, 2020a; Glauber, 2018; Hodges & Budig, 2010; Musick, Gonalons-Pons, & Schwartz, 2022). 

이는 곧 부모됨이라는 생애 사건에 대응하는 부부 차원의 노동공급 결정이 계층에 따라 상이하게 

전개됨을 시사한다. 따라서 본 연구에서는 부부의 노동공급 변화 유형을 가구의 소득분위별로 나누어 

살피어 보고자 한다. 

제2  이론  배경 

1. 부모됨과 부부 단 의 노동공  변화 

부모됨에 따른 기혼 여성과 남성의 노동공급 변화는 배우자간의 논의와 협상 과정을 거쳐 전개되는 

바(Moen & Sweet, 2004), 부모됨의 영향에 대한 부부 관점의 분석이 필요하다. 특히 여성의 경제활동 

참여 증대와 함께 맞벌이 부부의 비중이 점차 증가하는 만큼, 두 배우자의 노동공급 결정이 맺는 

상호관계를 살펴볼 필요가 있다. 이에 부부 관점을 채택하여 부모됨에 따른 시간 사용의 변화 및 

노동공급의 변화를 추정한 Killewald & García-Manglano(2016)의 연구는 부부 수준의 노동공급 변화가 

이루어지는 양상을 상호교환(trade offs), 상호보완(complementarity), 상호독립(independence)으로 

유형화하여 분석한 바 있다. 선행연구의 해석틀을 활용하여, 본 연구에서는 한국 사회의 맥락에서 출산 
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이후 부부의 노동공급이 어떠한 메커니즘에 기반하여 변화하는지 살펴보고자 한다. 

먼저, 자녀의 출산 이후 부부는 상호교환의 논리에 기반해 노동공급을 결정할 것으로 예측할 수 있다. 

가구 단위의 노동공급에 관한 이론을 제시한 대표적인 경제학자인 Becker(1985)는 여성과 남성이 가구를 

이룬 이후 합의 하에 가정 영역의 노동과 시장 영역의 노동에 각자 전문화(specialization)하여 분업을 

수행한다고 설명하였다. 그에 따르면 가구는 일정한 제약 속에서 시장 재화 구매에 필요한 화폐를 

벌어들이는 유급노동과 가구 내에서 자원을 생산하는 무급노동에 투자하는 시간과 에너지의 수준을 

최적화해야 하며(김애실, 1988), 부모됨은 가구에 새로운 소득 제약 및 시간 제약을 부여하는 사건으로서 

자녀의 출산 이후 부모는 가구 차원의 효용을 극대화하는 방식으로 분업을 재구조화할 것으로 예측할 수 

있다. 가구의 효용을 극대화하는 분업은 각 구성원이 노동시장 및 가정 영역에서 지니는 비교 우위에 

기반하여 전개된다. 비교 우위란 개인이 노동시장과 가정 영역에 한 단위의 노동력을 추가했을 때 얻을 

수 있는 생산물의 증가분 수준에 따라 결정되는 것으로, 가구는 임금 수준이 높은 구성원이 유급노동에 

헌신하고 임금 수준이 낮은 구성원이 무급노동에 집중하는 방식으로 의사결정을 내리고, 통상 남성과 

여성이 각 영역에 배치된다. 여성은 출산 이후 경력의 공백으로 인한 시장 부문의 인적자본 감소를 

경험하고 돌봄과 가사의 의무로 인해 유급노동에 투자할 수 있는 노력(effort)의 총량이 줄어들어, 낮은 

임금을 받을 것으로 예측되기 때문이다. 자녀를 둔 남성의 임금 증가는 아내의 경력 단절이나 임금 

감소를 조건부로 하여 나타남을 보고한 선행연구(Killewald, 2013; Lundberge & Rose, 2000)의 결과는 

구성원의 분업을 통해 생산된 재화가 가구 내에서 상호 교환됨을 가정하는 Becker의 전문화 이론을 

뒷받침한다. 여성이 가정 영역에 헌신함으로써 생산하는 재화를 소비하는 대가로 남성은 시장 영역의 

노동에 더 많은 노력을 투자하는 것이다. 이에 아내와 남편의 노동공급은 부모됨 이후 상반된 방향으로 

변화하여 서로의 손실과 이득을 상쇄하는 상호교환의 원리를 따를 것으로 예측할 수 있다.

그러나, 부부의 노동공급 변화는 상호보완의 원리에 기반하여 전개될 수도 있다. 최근의 선행연구는 부모됨에 

따른 남성의 소득 상승이 아내의 소득 상승 혹은 평균보다 작은 규모의 소득 감소와 함께 나타남을 보고한 

바 있다(함선유, 2020a; Killewald & García-Manglano, 2016). 이에 관하여서는 다음과 같은 해석이 가능하다. 

첫째, 부부는 일터에서의 업무 수행, 자녀와의 시간 보내기 등 일과 가정 영역의 생활에 대하여 동일한 선호를 

가질 가능성이 높기 때문이다. 이에 부모됨에 따른 두 배우자의 노동공급 변화는 동일한 방향으로 전개될 것으로 

예측할 수 있다. 둘째, 부부는 자녀의 나이, 자녀 개개인의 특성에 따른 욕구 등 외부적 상황을 함께 경험하기 

때문이다. 부모는 자녀의 상황에 대한 공동의 대응을 취하게 되므로 부부 수준의 노동공급 또한 상호보완의 

양상을 띨 것으로 예상된다. 마지막으로, 유사한 사회경제적 배경을 지닌 이들의ﾠ동질혼이 점차 증가(이명진, 

최지영 & 최항섭, 2018; Altonji, Hynsjo, & Vidangos, 2021)하는 만큼, 부모가 되면서 일과 가정 영역의 생활에 

생기는 변화에 대응하는 데에 필요한 자원의 수준이 부부 사이에 비슷할 가능성이 높기 때문이다. 가령 

고학력‧고소득의 부부는 풍부한 금전적 자원을 동원해 가사‧돌봄 서비스를 구매함으로써 가구 내에서 

수행되어야 하는 무급노동의 양을 경감하고, 출산휴가, 육아휴직과 같은 일‧가정 양립 정책을 보다 용이하게 

사용함으로써 양 부모 모두 출산 이후에도 지속적으로 경력을 유지할 것으로 예측할 수 있다(서문희, 2007; 

안미영, 2021; Gonalons-Pons & Pilar, 2015). 반면 저학력‧저소득 부부는 열악한 노동조건, 생계 소득의 감소 

등으로 인하여 부모됨에 따른 일과 가정 생활의 갈등을 높은 수준으로 경험할 것으로 예측할 수 있다. 상호보완은 

부모됨이라는 생애사건에 대한 두 배우자의 대응전략이 무작위한 두 사람의 대응전략보다 더 높은 수준의 

동질성을 공유함을 의미하는 유형이다. 또한, 출산 이후 전개되는 부부의 노동공급 결정이 두 배우자의 손실과 
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이득이 정확히 상쇄되는 제로섬 게임이 아님을 나타낸다(Killewald & García-Manglano, 2016). 

마지막으로, 부부의 노동공급이 상호독립적으로 변화할 가능성 또한 존재한다. 이는 출산 이후의 

노동공급이 가구 내부의 의사결정보다는, 채용과 승진, 임금 책정 과정에 개입하는 유자녀 여성에 대한 

차별 등 노동시장의 (제약)조건에 따라 결정됨을 의미한다. 자녀를 둔 여성에 대한 차별과 편견, 자녀를 

둔 남성에 대한 선호가 노동시장에 존재함은 해외의 선행연구를 통해 밝혀진 바 있다. Correll, Benard, & 

Paik(2007)은 감사 연구(Audit study)를 사용하여 자녀를 둔 여성은 자녀가 없는 이들에 비해 유능하지 

못하거나 일터보다 가정에 헌신할 것으로 인식되고, 이러한 편견이 실제 채용과 임금 결정 과정에 영향을 

미치는 것으로 보고하였다. 또한 육아휴직을 사용한 이후 직장에 복귀한 여성은 조직 내에서 암묵적인 

배제를 경험하고, 이에 커리어에 대한 전망을 하향 조정하는 것으로 보고된 바 있다(양현아, 황정미, 

권현지, 전윤정 & 김정혜, 2021).

상호교환, 상호보완, 상호독립에 해당하는 부부의 노동공급 변화 유형은 부모됨의 영향에 관한 상이한 

관점의 해석과 정책 대안을 제공한다(Killewald & García-Manglano, 2016). 만약 부부의 노동공급이 

상호교환의 원리를 따른다면 부모됨이 여성의 노동공급에 미치는 부정적 영향, 즉 모성 패널티는 남편의 

무급노동 참여 증대와 더불어 이를 가능하도록 하는 노동시간의 단축, 업무 시간의 자율성 확보와 같은 

정책적 개입을 통해 해소될 수 있을 것이다. 그러나, 부부의 노동공급이 상호보완의 원리에 기반하여 

변화한다면 부모됨은 가구 내부(within household)뿐만 아니라 가구들 간(between households)에 존재하는 

생활수준의 차이를 확대하는 계기가 됨을 의미한다. 이에 부모됨을 기점으로 심화되는 가구 간 

사회경제적 불평등을 해소하기 위한 정책적 접근이 요구되어야 할 것이다. 마지막으로, 부부의 노동공급 

변화가 상호독립적으로 전개된다면 부모됨의 성별화된 영향은 가구 내부의 성평등한 분업보다는 여성 

개인의 일과 가정 생활을 지원하는 방식으로 해소되어야 할 것이다. 가령 여성의 돌봄 부담을 경감하기 

위한 돌봄 서비스의 보편적 확대, 휴가‧휴직 사용 이후 안정적인 일자리 복귀를 위한 지원 사업 등이 

고려될 수 있다. 다음 장에서는 부모됨이 여성과 남성의 노동공급에 미친 영향을 추정한 실증연구를 

살펴보고자 한다. 

2. 실증연구 검토

부모됨이 여성과 남성의 노동공급에 미치는 영향을 실증한 연구는 국내외 다수의 연구자에 의해 

수행되었다. 이 장에서는 부부 관점을 반영하여 부모됨의 영향을 추정한 연구를 중심으로 살펴볼 것이다. 

부부 관점을 반영한 방식에 따라, 선행연구는 세 가지로 분류할 수 있다. 첫째는 개인 단위의 노동시장 

성과를 분석하였으나 배우자의 노동공급 상태를 변수화하여 분석 모형에 투입한 연구이다. 두 번째는 

종속변수를 부부 단위로 조작화하여 추정한 연구이다. 가령 부모됨이 아내의 상대 소득(부부의 총소득 중 

아내가 차지하는 비중), 부부 간 소득 격차, 부부 간 노동시간 격차에 미치는 영향을 추정한 연구가 있다. 

마지막으로는 부모됨에 따른 아내와 남편의 노동공급 변화가 맺는 상관관계를 분석한 연구이다. 

먼저, 개인 단위의 분석을 수행한 연구는 주로 남성의 소득, 노동시간의 변화가 아내의 경제활동 

상태에 따라 어떻게 달라지는지를 추정하는 데에 주력하였다. 미국의 PSID 자료를 사용한 Lundberge & 

Rose(2000)의 연구는 랜덤효과 모형과 고정효과 모형을 사용하여 초산을 전후로 한 여성과 남성의 시간당 

소득 및 노동시간의 변화 정도를 추정하였다. 출산 이후에도 노동시장에 지속적으로 참여한 아내를 둔 

남성과 노동시장에서 이탈한 아내를 둔 남성을 구분하여 하위표본 분석을 수행한 결과, 취업을 지속한 
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아내를 둔 남성의 소득 증가 수준은 그렇지 않은 남성보다 상대적으로 작은 것으로 밝혀졌다. 또한 

취업을 지속하지 않은 아내를 둔 남성의 연간 노동시간은 118시간 증가한 반면, 취업 상태를 유지한 

아내를 둔 남성의 노동시간은 오히려 감소한 것으로 나타났다. Hodges & Budig(2010)은 미국의 NLSY 

자료를 사용하여 맞벌이 가구의 남성과 1인 생계부양자 가구의 남성이 얻는 부성 프리미엄의 정도를 

인종별로 추정하고 비교하였다. 고정효과 모형 분석 결과, 미취업 아내를 둔 라틴계 남성의 연간 소득 

상승 수준은 전일제로 일하는 아내를 둔 라틴계 남성에 비해 2배 가량 높은 것으로 나타났다. 동일한 

자료와 방법을 사용하여 부모됨에 따른 남성의 소득 수준 및 노동시간의 변화를 인종별로 추정한 

Glauber(2008)에 의하면, 미취업 아내를 둔 남성의 시간당 임금 프리미엄은 전일제로 일하는 아내를 둔 

남성에 비해 약 4%(백인), 8%(라틴계) 더 높은 것으로 나타났다. 또한 미취업 아내를 둔 백인 남성의 연간 

노동시간은 그렇지 않은 백인 남성에 비해 53시간 더 증가하는 것으로 밝혀졌다. Killewald(2013) 또한 

동일한 방법을 사용하여 부모됨이 남성의 시간당 임금에 미치는 영향을 추정하였다. 분석 결과, 미취업 

아내를 둔 남성은 부모됨 이후 약 4.4%의 임금 프리미엄을 얻는 반면, 아내가 전일제로 일 하는 경우 

통계적으로 유의한 임금 상승이 발견되지 않았다.

한편 국내 다수의 실증연구는 개인 단위 변수의 설명력에 주목함에 따라 배우자의 노동공급 상태를 

연구 설계에 반영하지 못하였는데, 배우자의 존재를 반영한 국내 연구로는 한국노동패널자료를 사용한 

곽은혜(2020)의 연구가 있다. 부모됨이 여성과 남성의 시간당 임금에 미치는 영향을 추정한 곽은혜(2020)는 

배우자 유무를 모형에 포함하여 해당 변수를 통제하기 전과 후의 추정치를 비교하였다. 그 결과, 배우자 

유무는 부성 임금 프리미엄의 절반 이상을 설명하지만, 모성 임금 패널티에는 유의한 영향을 미치지 않는 

것으로 나타났다. 자녀의 출산과 양육에 따른 가사‧돌봄 부담의 증가가 임금에 부정적인 영향을 미친다고 

전제할 때, 유자녀 남성의 경우 배우자가 무급노동량 증가에 따른 임금 하락의 충격을 막고 오히려 임금 

상승을 돕는 역할을 하는 것이다. 그러나 유자녀 여성에게 배우자는 무급노동량 증가에 따른 임금의 

하락과는 무관한 존재인 것으로 나타났다. 이는 곧 가정 영역에서 이루어지는 무급노동의 상당 부분을 

여성이 전담함을 시사하는 결과이다. 

다음으로, 종속변수를 부부 단위로 조작화하여 부모됨의 영향을 추정한 연구가 있다. 먼저, 스웨덴의 

행정 자료를 사용한 Angelov, Johansson, & Lindahl(2016)의 연구는 출산을 기점으로 부부의 연간 소득 

격차가 변화하는 추세를 추정하였다. 분석 결과, 출산 15년 후 부부의 소득 격차는 출산 2년 전에 비해 약 

32.2%p 증가한 것으로 나타났다. Nylin, Anna-Karin, Musick, Billingsley, Duvander, & Evertsson(2021)의 

연구 또한 스웨덴의 STAR 자료를 사용하여 부부의 총 연간 근로소득 중 아내가 차지하는 비중의 변화 

추세를 추정하였다. 이벤트 스터디를 사용한 분석 결과, 출산 1년 후 아내의 상대 소득은 출산 2년 전에 

비해 약 20% 하락하는 것으로 나타났으며 출산 8년 후 시점에서도 출산 이전과 동일한 수준으로 

회복되지 못하는 것으로 나타났다. 동일한 연구 방법을 사용하여 미국의 SIPP 자료를 분석한 Musick, 

Gonalons‐Pons, & Schwartz (2022)의 연구에 의하면 출산 5년 후 아내의 상대 소득은 출산 2년 전에 비해 

약 10%p 가량 하락하는 것으로 나타났으며 최근 코호트로 올수록 상대 소득의 하락세가 완화되는 것으로 

밝혀졌다. 국내 연구로는 한국노동패널자료를 활용하여 부부 내 근로시간 격차의 변화를 추정한 최세림 

& 방형준(2018)의 연구가 있다. 부부 단위의 고정효과를 통제한 분석 결과 자녀의 출산은 부부의 주당 

노동시간 격차를 약 2.4시간 늘리는 것으로 나타났으며, 둘째를 출산할 경우 그 격차가 4.9시간으로  더욱 

커지는 것으로 나타났다. 
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이상의 연구 결과는 부모됨에 따른 개인의 노동공급 변화가 배우자의 노동공급과 맞물려 전개됨을 

시사한다. 그러나 선행연구는 배우자의 노동공급을 고정된 상태로 포착하고 이를 조건부로 한 변화를 

추정함으로써, 자녀의 출산과 양육 과정에서 아내와 남편의 노동공급이 어떠한 상호관계를 맺으며 

변화하는지 살피지 못하였다. 이에 미국의 PSID 자료를 사용한 Killewald & García-Manglano(2016)는 출산 

이후 나타난 아내와 남편의 유급‧무급노동 시간, 근로 형태, 시간당 임금의 변화가 어떠한 상관관계를 

맺는지 분석하였다. 이들은 부부의 노동공급 변화가 맺는 관계를 상호교환, 상호보완, 상호독립으로 

유형화하였는데, 다층 모형을 사용한 분석 결과 유급노동 시간은 상호교환의 원리에 따라 변화하는 반면 

가사노동 시간과 근로 형태, 임금 수준은 상호보완의 원리에 기반하여 변화하는 것으로 나타났다. 이는 

자녀의 출산에 따른 아내와 남편의 노동공급 변화가 상호적인 관계(interrelationship)를 맺으며, 변수의 

속성에 따라 부부가 노동공급을 조정하는 방식 또한 상이하게 나타남을 의미한다. 본 연구는 선행연구의 

해석틀을 사용하여 출산 이후 부부의 근로소득, 근로시간, 근로 형태가 상호교환, 상호보완, 상호독립 중 

어떠한 원리에 근거하여 변화하는지 살피고자 한다. 또한 부모됨이라는 생애사건에 대응하는 부부 수준의 

전략이 계층에 따라 상이할 가능성을 고려하여, 가구소득분위별 하위표본 분석을 수행할 것이다. 본 

연구에서는 부부의 노동공급 변화에 내재된 관계성에 주목함으로써, 그간 선행연구에 의해 밝혀진 

부모됨의 성별화된 효과가 어떠한 가구 내부의 메커니즘을 경유하여 나타나는지 이해하고자 한다. 

제3  연구방법

1. 분석 자료  분석 상

본 연구에서는 한국복지패널(KoWePS) 1-17차년도(2006-2022년) 자료를 분석에 사용하였다. 한국보건사회

연구원과 서울대학교 사회복지연구소가 공동으로 주관하는 한국복지패널은 국내에서 수행되는 가구단위 

패널조사 중 두 번째로 규모가 큰 자료이다. 한국복지패널은 가구의 구성 및 가구원의 경제활동 상태, 소득 

수준 등과 관련한 상세한 정보를 제공한다는 점에서 부모됨에 따른 부부 수준의 노동공급 변화를 추정하고자 

하는 본 연구의 목적에 적합하다고 판단하였다. 

본 연구의 분석 대상은 2007년에서 2021년 사이 첫 출산을 경험한 부부이며, 출산을 기점으로 한 

노동공급의 변화를 파악하기 위하여 출산 이전과 이후 시점에 각각 한 번 이상 관측된 이들을 분석에 

포함하였다. 한국복지패널의 조사 기간이 2006년부터 2022년임을 고려할 때, 2007년 이전 혹은 2021년 

이후에 출산을 한 부부에 대하여서는 출산 이전 혹은 이후의 관측치를 얻는 것이 불가능하므로 분석 

대상을 한정하였다.  

2. 분석 방법

본 연구에서는 다수준 분석(Multi-level analysis)의 random intercept random slope 모형을 분석에 

사용하였다. 각 관측치들이 단일한 층위에서 상호독립적으로 분포할 것을 가정하는 고전적 회귀모형과 

달리, 다수준 분석은 개별 관측치들이 상위 수준의 체계에 속하여(nested) 상호의존적인 관계를 맺음을 

가정하는 분석 모형이다. 다수준 분석은 관측치들이 공유하는 공동의 맥락을 추정 과정에 반영하는 분석 

방법으로, 위계화된 구조를 가지고 있는 데이터를 개인 수준으로 분석할 때 범할 수 있는 생태학적 
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오류(ecological fallacy)를 최소화할 수 있다는 장점이 있다. 

출산 이후 나타나는 기혼 여성과 남성의 노동공급 변화는 개인의 독립적인 선택이기보다, 가구 내부의 

의사결정 과정을 거쳐 이루어지는 것으로 해석함이 타당하다. 본 연구에서는 이러한 의사결정이 

이루어지는 단위를 부부로 정의하고, 부부를 상위 분석 수준으로 설정한 다수준 모형을 사용하였다. 즉, 

부부-개인-조사시점에 해당하는 분석의 위계적 층위를 구분할 수 있으며, 부모됨(1수준 변수)의 영향이 

부부(3수준 변수)에 따라 상이하게 나타날 수 있도록 허용하는 다수준 분석을 수행함으로써 부모됨에 

따른 부부 수준의 노동공급 변화를 추정하고자 하였다. 구체적인 회귀식은 다음과 같다. 


      (1)

   (2)

   (3)

본 연구는 3수준 모형을 활용하며, t는 1수준 분석 단위인 조사시점, s는 2수준 분석 단위인 

배우자(개인), i는 3수준 분석 단위인 부부를 의미한다. 따라서 회귀식 (1) 좌변의 종속변수인 는 부부 

i중 배우자(아내, 남편) s의 t 시점에서의 시간당 근로소득, 근로시간, 근로형태를 의미한다. 우변의 

와 는 독립변수로, 두 배우자(아내, 남편)의 자녀 유무를 나타내며, 는 개인 단위의 

통제변수이다. 선행연구를 참고하여, 분석에 포함된 통제변수의 성별 간 효과 차이를 허용하기 위해 

통제변수들과 성별의 상호작용항을 분석에 포함하였다(Killewald & García-Manglano, 2016). 는 부부 

수준의 오차항, 는 개인 수준의 오차항, 는 개인-조사시점 수준의 오차항이다. 

회귀식 (2)와 (3)은 1수준 독립변수인 자녀 유무가 노동공급에 미치는 영향이 3수준 분석 단위인 부부에 

따라 상이함을 의미한다. 즉 와 는 부부 수준의 random slope이며, 와 는 부모됨이 아내와 

남편의 노동공급에 미치는 영향의 평균값(고정효과)을 의미하는 , 과 부부별로 고유한 부모됨의 

효과(랜덤효과)를 의미하는 와 으로 구성되어 있다. 본 연구의 목적은 개별 부부 수준에서 출산 이후 

나타나는 두 배우자의 노동공급 변화가 어떠한 상호관계를 맺는지 살피는 것이다. 즉, 본 연구는 두 

배우자의 랜덤효과가 맺는 관계를 살피는 데에 목적이 있으므로 와 의 상관관계를 분석하여 부부의 

노동공급 변화 유형을 밝히고자 한다. 와 의 상관계수 부호가 음(-)일 경우 부부의 노동공급 변화는 

상호교환의 원리를 따르는 것으로, 양(+)일 경우 상호보완의 원리를 따르는 것으로, 상관계수가 0에 

가까울 경우 부부의 노동공급 변화는 상호독립된 관계를 맺는 것으로 본다. 또한 부부의 노동공급 변화 

메커니즘이 소득계층에 따라 달리 나타나는지 살피기 위하여 가구의 연간 총경상소득을 기준으로 1분위에 

속한 이들을 저소득 가구, 5분위에 속한 이들을 고소득 가구로 정의하고 각 소득분위별로 배우자 간 

랜덤효과의 상관관계가 어떠한 수준과 방향으로 나타나는지 비교하고자 한다. 

다수준 모형을 추정하기 위해서는 다음과 같은 통계적 가정을 고려할 필요가 있다. 먼저, 각 수준별 

오차항이 정규 분포를 따르며, 서로 다른 수준의 오차항( ,) 간에 상관관계가 존재하지 않아야 한다.1) 

1) 그러나 동일한 분석 수준의 오차항 간에는 상관관계가 존재할 수 있다. 가령 부부 수준에서 추정한 부모됨의 효과(즉, 랜덤효

과)를 의미하는 , 와 부부 수준의 오차항인  사이에는 상관관계가 존재할 수 있으며, 이는 부모됨이 부부의 노동공급

에 미치는 영향이 부부 수준의 설명되지 않은 특성과 연관될 가능성이 존재함을 의미한다. 
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다음으로, 각 수준의 독립변수와 오차항 사이의 관계가 상호독립적이며 서로 다른 수준의 독립변수와 

오차항 사이에도 상호독립적인 관계가 성립되어야 한다. 그러나 관측 자료(observational data)를 사용하는 

한 부모됨과 노동공급에 동시에 영향을 미치는 제 3의 미관측된 요인이 존재할 가능성이 있으며, 이에 

선행연구는 인적자본, 노동시장 관련 변수 등 다수의 통제변수를 모형에 투입함과 동시에 고정효과 

모형을 사용함으로써 개인의 관측 가능한 특성 및 시불변하는 미관측된 특성의 영향을 제거하고자 

하였다(곽은혜, 2020; 오은혜, 2017; 임정준, 2010; 허수연 & 유태임, 2011; Anderson, Binder & Krause, 

2003; Bergsvik, Kitterød & Wiik, 2020; Killewald, 2013; Waldfogel, 1997). 본 연구는 부모됨에 따른 

노동공급의 총변화(gross change) 정도를 파악하는 데에 목적이 있으므로 부모됨과 노동공급의 변화 

사이를 매개하는 노동시장 관련 변수를 별도로 통제하지 않았으며, 부부 수준에서 나타나는 부모됨의 

영향을 추정하기 위하여 랜덤효과 모형을 활용하였다. 이에 통계적으로 강건한 모형을 정의하는 데에 

한계가 존재하였으며, 후속 연구에서는 랜덤효과 모형 추정치와 고정효과 모형 추정치를 비교하는 방식 

등을 통해 결과의 강건성을 보완할 수 있을 것이다. 

3. 변수의 구성  정의

본 연구의 종속변수는 로그 시간당 근로소득, 주당 평균 근로시간, 근로형태로, 모두 1수준 변수이다. 

한국복지패널의 가구원 자료는 연 단위의 개인 근로소득2)에 대한 정보를 제공한다. 본 연구에서는 주당 

평균 근로시간을 연 단위로 변환한 값으로 근로소득을 나누어 시간당 근로소득을 계산하였으며 2020년 

소비자 물가 지수를 적용하여 값을 보정하였다. 주당 평균 근로시간은 취업자를 대상으로 조사된 

‘규칙적으로 일한 달의 주당 평균 근로시간’을 분석에 사용하였다. 근로 형태는 주된 일자리의 근로 

형태를 의미하며, 시간제 일자리에 종사할 경우 1, 전일제 일자리에 종사할 경우 0의 값을 부여하였다. 

독립변수는 자녀 유무로, 가구주와의 관계 코드를 활용하여 부부와 자녀를 매칭한 이후 자녀의 출생 

연도를 이용해 자녀 유무 변수를 구성하였다. 자녀가 있는 경우 1, 자녀가 없는 경우 0의 값을 

부여하였으며 자녀 유무 변수는 1수준 변수이다. 통제변수로는 생애주기별 임금 추세를 통제하기 위하여 

연령을 포함하였으며, 노동공급에 영향을 미치는 개인 단위의 변수로서 교육수준, 건강 상태, 근로 능력 

정도를 통제하였다. 따라서 연령, 교육수준, 건강 상태, 근로 능력 정도 모두 1수준 변수에 해당한다. 또한 

조사 연도를 더미변수화하여 통제하였으며, 가구 단위로 조사된 3수준 변수인 거주지와 자녀의 수를 

통제하였다. 이상의 주요 변수들을 정리하여 <표 1>로 제시하였다. 

2) 개인 근로소득은 상용 근로자, 임시‧일용 근로자, 자영업자, 농림축어업 경영주의 소득 및 부업 소득을 포괄하며 본 연구에서

는 부업을 제외한 모든 항목의 소득을 분석에 사용하였다. 
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〈표 1〉 주요 변수의 정의 

변수 조작적 정의 변수 유형

종속변수 (1수준)  

로그 시간당 근로소득 연간 근로소득/(주당 평균 근로시간*52.1) 연속변수

주당 평균 근로시간
규칙적으로 일한 달의 주당 평균 

근로시간
연속변수

근로 형태
전일제 = 0

시간제 = 1
더미변수

독립변수 (1수준)    

자녀 유무
자녀 없음 = 0

자녀 있음 =1
더미변수

통제변수 (1수준)    

연령 조사연도-출생연도 연속변수

교육수준

 

미취학 = 1

무학 = 2

초등학교 = 3

중학교 = 4

고등학교 = 5

전문대학 = 6

대학교 = 7

대학원 (석사) = 8

대학원 (박사) = 9

연속변수

건강 상태

아주 건강하다 = 1

건강한 편이다 = 2

보통이다 = 3 

건강하지 않은 편이다 = 4

건강이 아주 안 좋다 = 5

연속변수

근로 능력 정도

만 14세 이하 = 1

근로 가능 = 2

단순근로 가능 = 3

단순근로 미약자 = 4

근로능력 없어 경제활동을 하지 않음 = 5

연속변수

조사 연도
기준 연도: 전체 표본 중 가장 이른 조사 

연도
더미변수

통제변수 (3수준)    

거주지

서울 = 1

인천/경기 =2

부산/경남/울산 = 3

대구/경북 = 4

대전/충남/세종 = 5

강원/충북 = 6

광주/전남/전북/제주도 = 7

연속변수

자녀 수 분석 기간 동안 조사된 총 자녀의 수 연속변수
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제4  연구 결과

1. 연구 상의 일반  특성 

<표 2>는 연구 대상의 일반적 특성을 나타낸 것이다. 먼저, 출산 이전 여성의 시간당 근로소득은 평균 

12,724 원이었으며, 출산 이후에는 평균 16,077 원이었다. 남성의 출산 전 시간당 근로소득은 평균 15,118 

원이었으며 출산 후에는 22,860 원인 것으로 나타나, 여성과 남성 모두 평균적으로 출산 이후 시기의 

소득이 높은 것으로 나타났다. 그러나, 출산을 기점으로 여성과 남성 간에 존재하는 소득 격차는 시간당 

3,000 원에서 7,000 원 가량으로 확대된 것으로 밝혀졌다. 주당 평균 근로시간의 변화를 살펴보면 출산 

이전 여성의 근로시간은 평균 42.4 시간이었으나, 출산 이후 5 시간 가량 감소하여 약 37.7 시간인 것으로 

밝혀졌다. 남성의 경우 출산 이전 평균 근로시간은 약 47.8 시간이었으나, 출산 이후 1.7 시간 가량 

감소하여 46.1 시간인 것으로 나타났다. 다음으로 출산 전 여성의 시간제 근로 비중은 약 5.7%였으나, 

출산 이후에는 약 12.4%로 출산 이전에 비해 시간제 근로 비중이 2배 가량 증가한 것으로 밝혀졌다. 

남성의 출산 전 시간제 근로 비중은 약 1.5%로 여성에 비해 현저히 낮았으며, 출산 이후에는 그 비중이 

1%로 더욱 감소한 것으로 나타났다. 

인구사회학적 특성을 살펴보면, 여성과 남성의 평균 연령은 각각 36.4 세, 38.1 세인 것으로 나타났으며 

교육수준의 경우 대학교 이상의 고학력자 비중이 여성에게서 상대적으로 높게 나타났다(여성: 85.7%, 

남성: 81.6%). 건강상태의 경우 ‘건강한 편이다’ 혹은 ‘아주 건강하다’고 답한 이들의 비중이 여성과 

남성 모두 90% 이상을 차지하였으며, 근로 능력 정도 또한 99% 가량이 근로가 가능하다고 응답하였다. 

이는 취업자를 분석 대상으로 한정함에 따라 나타난 결과이다. 또한 분석에 포함된 부부의 절반 이상이 

수도권 지역(서울, 인천, 경기)에 거주하였으며, 평균 자녀 수는 1.6명인 것으로 나타났다.  

<표 2> 연구 상의 일반  특성

변수 여성 남성

시간당 근로소득 (원)

출산 전
12,724

(6,978)

15,118

(8,177)

출산 후
 16,077

(10,363)

22,860

(11,076)

주당 평균 근로시간

출산 전
42.35

(10.070)

47.83

(10.340)

출산 후
37.71

(11.670)

46.10

(9.641)

근로 형태

(시간제 근로 비중)

출산 전 5.72% 1.53%

출산 후 12.4% 0.98%

연령
36.39

(5.669)

38.10

(5.126)

교육수준 (%)

중학교 이하 0.30% 0.87%

고등학교 12.94% 17.54%

대학교 80.47% 72.05%

대학원 이상 5.29% 9.54%

건강 상태 (%)

 

아주 건강하다 24.93% 25.23%

건강한 편이다 66.39% 64.03%

보통이다 7.28% 8.26%

건강하지 않은 편이다 1.26% 2.26%

건강이 아주 안 좋다 0.14% 0.22%
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주: 분석에 활용된 관측치(취업 상태인 것으로 응답한 관측치)에 한하여 기술통계치를 계산하였으며, 가중치를 적용하여 조정한 

값을 제시하였다. 괄호 안은 표준편차이다. 

2. 다수  모형 분석 결과

1) 다수준 분석의 적합성 검정 

<표 3>은 종속변수별로 다수준 분석의 적합성을 검정한 결과이다. 다수준 분석의 적합성은 다음과 같은 

방법으로 확인할 수 있다. 먼저, 종속변수만을 모형에 투입한 무제약 모형의 수준별 분산을 활용해 각 

수준의 특성에 따른 차이가 종속변수의 분산을 어느 정도 설명하는지 살핌으로써 다수준 분석 적용의 

적합성을 검정할 수 있다. 또한, 분석에 활용되는 모든 변수를 투입한 최종 모형과 무제약 모형의 

총분산을 비교함으로써 연구에서 설정한 다수준 분석 모형의 적합성을 판단할 수 있다. 

검정 결과, 시간당 근로소득에 대한 분석 모형에서 부부 수준(3수준)의 특성이 전체 변량을 설명하는 

정도를 나타내는 ICC(Intraclass Correlation Coefficient)의 값은 약 16.3%로 나타났다. 그러나 주당 평균 

근로시간, 근로 형태에 대한 분석 모형의 ICC 값은 약 0~1% 수준인 것으로 나타났는데, 다수준 분석을 

수행한 선행연구에 의하면 ICC의 값의 크기가 상위 분석 수준(부부)의 맥락이 가지는 중요성을 반증하는 

근거가 되지는 않으며, 데이터에 위계적 구조가 존재하고 수준별 차이에 대한 이론적 근거가 있다면 

연구자는 ICC 값이 작더라도 다수준 분석을 수행할 수 있다(Merlo, Chaix, Yang, Lynch, & Råstam, 2005). 

그간의 국내‧외 선행연구에 의하면 부모됨이 노동공급에 미치는 영향은 배우자의 존재 여부 및 배우자의 

특성에 따라 상이하게 나타나는 바(곽은혜, 2020; Glauber, 2008; Killewald, 2013; Lunderberge & Rose, 

2000), 본 연구에서는 다수준 모형을 사용함으로써 부부별로 상이한 부모됨의 효과를 허용하고, 아내와 

남편의 노동공급 변화가 맺는 상호관계를 살피고자 하였다. 다음으로, 무제약 모형과 최종 모형의 총분산 

비교 결과 근로소득 모형의 총분산은 약 37%, 근로시간 모형의 총분산은 약 30%, 근로 형태 모형의 

총분산은 약 50% 감소한 것으로 나타났다. 따라서 본 연구에서 설정한 다수준 분석의 random intercept 

random slope 모형은 고전적 회귀 모형과는 달리 상위 분석 수준(부부)별로 상이한 독립변수의 효과를 

살필 수 있으며 무제약 모형에 비해 종속변수의 총분산을 더 많이 설명하므로, 해당 모형을 사용하여 

분석을 수행하는 것이 적합하다고 판단하였다. 

변수 여성 남성

근로 능력 정도 (%)

근로 가능 99.39% 99.97%

단순근로 가능 0.60% 0.03%

단순근로 미약자 0.01% 0.00%

거주지 (%)

서울 23.82% 23.82%

인천/경기 34.33% 34.33%

부산/경남/울산 12.40% 12.40%

대구/경북 7.57% 7.57%

대전/충남/세종 10.18% 10.18%

강원/충북 3.17% 3.17%

광주/전남/전북/제주도 8.53% 8.53%

자녀 수 (명)
1.60

(0.663)

1.60

(0.663)

관측치 1,150 2,026
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<표 3> 분석 모형의 수 별 분산량 

  (1) 시간당 근로소득 (2) 주당 평균 근로시간 (3) 근로 형태

분산 무제약 모형 최종 모형 무제약 모형 최종 모형 무제약 모형 최종 모형

1수준 (잔차) 0.254 0.190 74.260 67.688 0.022 0.019

2수준 (절편) 0.186 0.049 59.477 11.959 0.020 0.002

3수준 (절편) 0.086 0.091 1.642 15.055 0.000 0.000

ICC 0.163 0.275 0.012 0.159 0.000 0.000

총분산 0.526 0.33 135.379 94.702 0.042 0.021

2) 전체 표본에 대한 분석 결과

<표 4> 부모됨에 따른 부부의 노동공  변화: 체 표본 분석 결과

  (1)

시간당 근로소득

(2)

주당 평균 근로시간

(3)

근로 형태

mother
-0.152*

(0.011)

-4.142***

(0.000)

0.111***

(0.000)

father
0.011

(0.791)

0.940

(0.176)

-0.003

(0.780)

SD(mother)
0.383

(0.043)

6.168

(0.769)

0.269

(0.019)

SD(father)
0.263

(0.032)

2.823

(0.668)

0.000

(0.000)

Corr(mother, father)
0.042

(0.008)

-0.263***

(0.000)

-0.016

(0.303)

N(부부) 192 192 189

N(관측치) 2,909 2,942 2,818

주: 계수 및 상관계수의 괄호 안에는 p value, 표준편차의 괄호 안에는 표준오차를 제시하였다. 

* p < 0.05, ** p < 0.01, *** p < 0.001

<표 4>는 전체 표본에 대하여 다수준 분석을 수행한 결과를 나타낸 것이다. 첫 번째 행과 두 번째 행의 

값은 부모됨이 아내와 남편의 노동공급에 미친 평균적인 영향을 의미하는 것으로, 자녀의 출산 이후 

아내의 시간당 근로소득은 약 14.1%(1-=0.141) 하락하는 것으로 나타났다. 한편 통계적 유의성은 

존재하지 않았으나 자녀의 출산은 남편의 소득에 정적(+) 영향을 미치는 것으로 나타나, 부모됨은 부부 

사이 시간당 근로소득의 격차를 확대하는 계기가 되는 것으로 밝혀졌다. 세 번째 행과 네 번째 행은 

랜덤효과의 표준편차로, SD(mother)는 부모됨에 따른 아내들의 평균적인 노동공급 변화와 특정 부부 i에 

속한 아내의 노동공급 변화 사이에 존재하는 차이를 의미한다. SD(father) 또한 남편에 대하여 동일한 

의미를 가진다. 즉 표준편차는 아내와 남편의 노동공급의 변화에 존재하는 성별 내 이질성(within sex 

variability)의 정도를 의미한다. 분석 결과, 부모됨에 따른 시간당 근로소득의 변화에 있어 여성들 간에 더 

큰 이질성이 존재하는 것으로 나타났다(0.383>0.263). 

다섯 번째 행은 랜덤효과간 상관관계를 나타내는 것으로, 상관계수의 유의성 및 부호를 통해 부모됨에 따른 

부부의 노동공급 변화 메커니즘을 살필 수 있다. 분석 결과 부부의 시간당 근로소득 변화는, 상관계수의 크기가 

0에 가까우며 통계적 유의성이 존재하지 않음을 고려할 때, 상호독립의 양상을 띠는 것으로 

밝혀졌다(Corr=0.042). 즉, 부모됨에 따른 아내와 남편의 시간당 근로소득 변화는 상호 무관하게 전개되는 것이다. 

이러한 결과가 나타나는 이유에 대해서는 다음 절의 소득분위별 분석을 통해 구체적으로 살펴볼 것이다. 
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근로시간에 대한 분석 결과는 다음과 같다. 출산 이후 아내의 주당 평균 근로시간은 약 4.1 시간 

하락하는 것으로 나타났으며 통계적으로 유의하지는 않으나 남편의 근로시간은 증가하는 것으로 

나타났다. 또한 근로소득의 변화와 동일하게, 부모됨에 따른 노동시간의 변화도 여성들 간에 더 큰 

이질성이 존재하는 것으로 밝혀졌다(6.168>2.823). 이는 자녀의 출산에 따른 일과 가정 생활 조율의 몫이 

여성에게 편중되어 있으며, 남성은 상대적으로 일관된 방식으로 노동 생애를 구조화함을 시사하는 

결과이다. 한편 부모됨에 따른 부부의 주당 근로시간 변화는 상호교환의 논리를 따르는 것으로 

나타났다(Corr=-0.263). 즉, 평균보다 근로시간이 많이 감소한 여성일수록 평균보다 근로시간이 많이 

증가한 남성과 혼인하는 것이다. 이는 곧 아내의 집중적인 돌봄 참여로 인한 근로시간의 감소를 남편의 

유급노동 헌신을 통해 만회하는 방식으로 부부의 노동공급 결정이 이루어짐을 의미한다. 자녀의 출산을 

기점으로 부부의 근로시간 격차가 확대됨은 국내‧외 선행연구에서도 밝혀진 바 있다(최세림 & 방형준, 

2018; Killewald & García-Manglano, 2016; Weeden, Cha & Bucca, 2016).

근로 형태에 대한 분석 결과는 다음과 같다.3) 출산 이후 아내의 시간제 일자리 근로 확률은 약 11.1% 

증가하는 반면, 통계적으로 유의하지 않으나 남편의 시간제 근로 확률은 소폭 감소하는 것으로 나타났다. 

계수의 크기를 통해 추론할 수 있듯이 아내의 근로 형태 변화에 더욱 큰 이질성이 존재하는 것으로 

나타났다(0.269>0.000). 한편, 부부의 근로형태 변화는 상호독립적으로 전개되는 것으로 밝혀졌다(Corr=-0.016). 

즉 출산 이후 아내는 일과 가정을 양립하기에 용이한 시간제 일자리로 진입하는 반면, 남편은 비교적 

일관되게 전일제 일자리를 유지하는 것으로 나타났으며 아내의 시간제 일자리 선택은 남편의 근로 형태 

변화와는 무관하게 이루어지는 것으로 밝혀졌다. 

3) 소득분위별 하위표본 분석 결과

<표 5> 부모됨에 따른 부부의 노동공  변화: 소득분 별 하 표본 분석 결과

 

 

(1)

시간당 근로소득

(2)

주당 평균 근로시간

(3)

근로 형태

  1분위 5분위 1분위 5분위 1분위 5분위

mother
-0.409*

(0.021)

-0.138

(0.098)

-3.056

(0.368)

-4.852**

(0.005)

0.267**

(0.003)

0.084

(0.060)

father
-0.031

(0.690)

-0.001

(0.989)

2.072

(0.243)

0.606

(0.573)

0.029

(0.160)

0.007

(0.606)

SD(mother)
0.599

(0.126)

0.250

(0.074)

8.979

(2.525)

6.394

(1.286)

0.395

(0.062)

0.216

(0.030)

SD(father)
0.206

(0.049)

0.102

(0.078)

3.903

(1.476)

0.000

(0.000)

0.040

(0.019)

0.000

(0.000)

Corr(mother, father)
-0.277***

(0.000)

0.213***

(0.000)

-0.458***

(0.000)

-0.269***

(0.000)

0.089*

(0.015)

-0.031

(0.375)

N(부부) 40 39 40 39 38 39

N(관측치) 458 687 465 691 647 470

주: 계수 및 상관계수의 괄호 안에는 p value, 표준편차의 괄호 안에는 표준오차를 제시하였다. 

* p < 0.05, ** p < 0.01, *** p < 0.001

3) 근로 형태 변화에 대한 추정에는 선형 확률 모형을 활용한 다수준 분석을 수행하였다. 
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<표 5>는 가구의 소득분위별로 하위표본 분석을 수행한 결과이다. 가구의 연간 총경상소득이 하위 20%인 

부부와 상위 20%인 부부의 노동공급 변화를 비교하였다. 먼저, 시간당 근로소득의 변화를 살펴보면 1분위에 

속하는 부부의 경우 아내는 약 33.5%(1-=0.335)의 소득 하락을 겪으며, 통계적으로 유의하지 않으나 

남편 또한 소폭의 소득 하락을 경험하는 것으로 나타났다. 전체 표본에 대한 분석 결과와 동일하게 남편보다 

아내의 근로소득 변화에 더 큰 이질성이 존재하는 것으로 밝혀졌다(0.599>0.206). 한편 1분위에 속하는 부부의 

근로소득 변화는 상호교환의 원리를 따르는 것으로 나타났는데(Corr=-0.277), 이는 곧 평균보다 큰 소득 

하락을 겪은 여성은 평균보다 큰 소득 증가를 경험한 남성과 결합함을 의미한다. 

주목할 만한 점은 부모됨에 따른 부부의 근로소득 변화 메커니즘이 소득계층별로 상이하게 나타났다는 

것이다. 아내의 평균적인 소득 하락 수준이 큰 1분위 부부는 남편의 소득 상승으로 가구 총소득의 손실을 

보전하는 상호교환의 원리에 따르는 반면, 5분위 부부의 근로소득 변화는 상호보완의 원리를 따르는 

것으로 나타났다(Corr=0.157). 이는, 고소득층의 경우, 오히려 평균보다 작은 소득 하락을 경험하는 여성이 

평균보다 큰 소득 상승을 경험하는 남성과 가정을 형성함을 의미한다.4) 그간의 선행연구는 부성 

프리미엄을 가정에 헌신하는 아내를 둔 남성의 몫으로 보고해왔다(Lundberge & Rose, 2000; Hodges & 

Budig, 2010; Killewald, 2013). 즉 높은 부성 프리미엄은 높은 모성 패널티를 수반한다는 것이다. 그러나, 

아내의 소득 하락 수준이 상대적으로 작은 고소득층 부부의 경우 두 배우자의 소득이 서로 유사한 

방향으로 변화하는 것으로 밝혀졌다. 이처럼 부부의 시간당 근로소득 변화가 소득분위별로 상이한 원리에 

기반하여 전개됨을 고려할 때, 전체 모형에 대한 추정 결과 나타난 낮은 상관계수(Corr=-0.022)는 부부들 

간에 존재하는 계층별 차이가 상쇄되어 나타난 것으로 이해되어야 한다. 

다음으로 주당 평균 근로시간의 변화를 살펴보면 1분위에 속하는 부부의 경우 아내와 남편 모두에게서 

통계적으로 유의한 근로시간의 변화가 발견되지 않았으나, 계수의 값을 고려하였을 때 아내는 근로시간의 

감소를, 남편은 근로시간의 증가를 경험하는 것으로 나타났다. 또한 전체 표본에 대한 분석 결과와 

유사하게 남편보다 아내의 근로시간 변화에 더 큰 이질성이 존재하는 것으로 나타났으며(8.979>3.903), 

부부의 근로시간 변화는 상호교환의 원리에 따라 평균보다 더 큰 근로시간의 감소를 경험하는 여성이 

평균보다 더 큰 근로시간 증가를 경험하는 남성과 결합하는 것으로 밝혀졌다(Corr=-0.458). 5분위에 

속하는 부부에게도 유사한 결과가 발견되었다. 출산 이후 아내의 주당 평균 근로시간은 약 4.9시간 

감소한 반면, 통계적으로 유의하지 않으나 남편의 근로시간은 증가한 것으로 나타났으며 이들 또한 

상호교환의 원리에 기반하여 근로시간을 조정하는 것으로 나타났다(Corr=-0.269). 소득분위에 따라 상이한 

원리에 기반하는 근로소득의 변화와 달리, 근로시간의 변화는 소득분위와 무관하게 상호교환의 논리에 

입각하여 전개된다는 것은 여성과 남성을 가정과 노동시장 영역에 배치하는 성별 분업의 논리가 계층을 

가로질러 보편적으로 적용됨을 의미한다. 즉 안정된 일자리, 풍부한 금전적 자원 등을 동원하여 출산 

이후 발생하는 일과 가정 생활의 갈등에 상대적으로 용이하게 대처할 수 있는 부부라 할지라도, 성별화된 

시간 사용 방식을 따르게 되는 것이다.

근로 형태의 변화를 살펴보면, 1분위에 속하는 부부의 경우 아내와 남편 모두 출산 이후 시간제 

일자리에 근로할 확률이 증가한 것으로 나타났다. 남편에 대한 추정 결과는 통계적으로 유의하지 

않았으나, 아내의 경우 출산 이전에 비해 시간제 일자리 근로 확률이 약 26.7% 증가한 것으로 나타났다. 

아내의 근로 형태 변화에 더 큰 이질성이 존재하는 것으로 나타났으며(0.395>0.040), 1분위에 속한 부부의 

4) 통계적으로 유의하지는 않으나 5분위에 속한 남편의 계수값이 음수(-0.001)로 나타났음을 고려할 때, 평균보다 작은  소득 하

락을 경험한 여성은 적어도 평균보다 작은 소득 하락을 경험한 남성과 결혼하는 것으로 해석할 수 있다.
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근로형태 변화는 상호보완의 원리에 기반하여 전개되는 것으로 밝혀졌다. 이는 곧 출산 이후 시간제 

일자리에 근로할 가능성이 평균보다 높은 여성이, 역시 시간제 일자리에 근로할 가능성이 평균보다 높은 

남성과 결합함을 의미한다. 그러나, 5분위에 속한 부부에게서는 상이한 결과가 나타났다. 분석 결과, 

아내와 남편 모두 출산을 전후로 유의한 근로 형태의 변화를 경험하지 않는 것으로 나타났으며 이에 

부부의 근로 형태 변화가 맺는 상관관계 또한 상호독립인 것으로 밝혀졌다(Corr=-0.031). 따라서 근로 

형태 변화에 대한 전체 모형의 추정 결과 나타난 낮은 상관계수(Corr=-0.016)는 부부들 간에 존재하는 

계층별 이질성이 상쇄되어 나타난 결과로 이해되어야 한다. 요컨대 자녀의 출산은 저소득 부모의 시간제 

근로 확률을 높이는 한편 고소득 부모는 유의한 근로 형태의 변화를 겪지 않는 것으로 나타났으며, 이는 

자녀의 출산과 양육 과정에서 가구들 간 존재하는 사회경제적인 격차가 확대됨을 시사하는 결과이다. 

제5  결론

본 연구의 분석 결과는 <표 6>과 같이 요약할 수 있다. 첫째, 전체 표본에 대한 분석 결과 부모됨에 따

른 부부의 시간당 근로소득 변화는 상호독립적으로 이루어지는 것으로 나타났다.  그러나 소득분위별로 

나누어 분석을 수행한 결과, 1분위에 속하는 부부의 소득 변화는 출산 이후 상대적으로 큰 소득 손실을 

경험하는 여성이 상대적으로 큰 소득 이익을 얻는 남성과 결합하는 상호교환의 원리를 따르는 반면, 5분

위에 속하는 부부의 소득 변화는 상대적으로 적은 소득 손실을 경험하는 여성이 오히려 상대적으로 큰 소

득의 이익을 얻는 남성과 혼인하는 상호보완의 원리를 따르는 것으로 밝혀졌다. 둘째, 전체 표본에 대한 

분석 결과 부모됨에 따른 부부의 근로시간 변화는 상호교환의 원리에 기반하여 전개되는 것으로 밝혀졌으

며 이는 1분위와 5분위 부부 모두에게서 동일하게 나타났다. 셋째, 전체 표본에 대한 분석 결과 부모됨에 

따른 부부의 근로 형태 변화는 상호독립적으로 이루어지는 것으로 밝혀졌다. 그러나 소득분위별 분석 결

과, 1분위 부부의 근로 형태 변화는 출산 이후 시간제 일자리에 근로할 가능성이 상대적으로 높은 여성이 

시간제 일자리에 근로할 가능성이 높은 남성과 혼인하는 상호보완의 원리를 따르는 반면, 5분위 부부의 

경우 아내와 남편 모두 유의한 근로 형태의 변화가 발견되지 않았다.

<표 6> 부모됨에 따른 부부의 노동공  변화 유형

  시간당 근로소득 주당 평균 근로시간 근로 형태

전체 표본 상호독립 상호교환 상호독립

소득분위별 표본
1분위 상호교환 상호교환 상호보완

5분위 상호보완 상호교환 상호독립

부부의 시간당 근로소득 및 근로 형태의 변화 유형이 소득계층별로 다르게 나타남은, 자녀의 출산에 

따른 일과 가정 생활의 재구조화가 부부의 가용한 자원 수준에 따라 상이한 방식으로 이루어짐을 

의미한다. 저소득 부부의 열악한 사회적 지위는 출산 이후 아내와 남편 모두의 시간제 근로 확률을 

높이고, 이는 시간당 근로소득의 감소로 이어지는 것으로 해석된다. 특히 시간당 근로소득의 감소는 

1분위 부부의 아내에게서 두드러지게 나타나는데, 이에 저소득 부부는 아내의 소득감소분을 남편이 

상쇄하는 제로섬 게임의 원칙을 따르는 것으로 밝혀졌다. 이는 출산 이전에 존재했던 가구들 간의 

사회경제적 격차가 자녀의 출산과 양육 과정을 거쳐 점진적으로 확대됨을 시사하는 결과로, 저소득 

부모의 안정된 일자리 유지 및 자녀 양육에 소요되는 경제적 부담을 경감하기 위한 정책적 개입이 
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필요함을 의미한다. 노동시장을 통해 주어지는 일‧가정 양립 정책의 경우 저소득 부모일수록 열악한 

근로조건으로 인해 제도를 사용할 권리를 보장받지 못하거나, 생계 소득의 감소를 우려하여 실질적인 

제도 사용의 어려움을 경험하는 것으로 보고된다(차은호 & 유조안, 2020). 이에 출산휴가, 육아휴직, 

육아기 근로시간 단축 제도 등 일‧가정 양립 정책의 보편적 확대가 필요하다. 특히 저소득 부모가 근로할 

가능성이 높은 중소 규모 사업체의 경우 휴가‧휴직으로 인한 결원 발생에 대처하는 체계가 상대적으로 

미흡하므로, 영세 사업장의 휴직 대체 인력 충원을 위한 정책적 지원의 체계화가 필요하다. 또한 

육아휴직 급여의 수준이 통상 임금 수준에 비례하여 책정되는 만큼, 소득 수준이 낮은 부모에 대하여 

급여의 소득대체율을 상향 조정하거나 지급 기간을 연장하는 등의 방안을 고려할 필요가 있다. 

한편 주당 평균 근로시간의 변화는 가구의 소득 수준을 불문하고 상호교환의 원리에 기반하여 

전개되는 것으로 나타났다. 통상 아내는 자녀가 태어난 이후 근로시간을 줄이고, 남편은 아내의 근로시간 

감소로 인한 총가구소득의 손실을 만회하기 위해 근로시간을 늘리는 것이다. 이는 곧 부모됨에 따른 

부부의 시간 사용 결정이 젠더를 중요한 축으로 하여 이루어짐을 시사하는 결과이다. 부모됨은 성별에 

부착된 역할 관념, 즉 돌봄 전담자로서 여성과 생계 부양자로서 남성을 상정하는 성 역할 규범을 

강화하는 계기가 되고, 그 결과 부부는 소득계층을 불문하고 전통적인 성 역할 규범에 따르게 되는 

것이다. 자녀의 출산과 양육 과정에서 성별화되는 부모의 노동 생애는 사회‧문화적인 젠더 규범뿐만 

아니라 이를 기반으로 작동하는 노동시장 제도의 산물이기도 하다. 이는 일‧가정 양립 정책 사용률의 

불균등한 성비를 통해서도 엿볼 수 있다. (2023년 1월자 고용노동부의 보도자료를 살펴보면 2022년 기준 

여성 육아휴직자는 93,202명, 남성 육아휴직자는 37,885명으로 여성 휴직자의 수가 남성의 약 2.5배에 

달하는 것으로 나타났다. 육아기 근로시간 단축 제도의 경우 2022년을 기준으로 17,465명의 여성이 사용한 

반면, 남성 사용자의 수는 2,001명으로 전체 사용자의 10.3%에 불과한 것으로 나타났다.) 이에 본 

연구에서는 일‧가정 양립 정책의 양적 확대뿐만 아니라, 젠더화된 시간 분배에 기여하는 근본적인 

요인으로서 장시간 근로, 경직된 업무 스케줄 등 노동환경의 재조직화가 필요함을 주장하고자 한다. 

본 연구는 다수준 모형을 활용하여 자녀의 출산 이후 부부 수준의 노동공급이 어떠한 메커니즘에 

근거해 변화하는지 탐색하였다는 데에 의의가 있다. 그간 개인 단위의 분석을 수행한 선행연구는 주로 

부모됨에 따른 여성 혹은 남성의 노동시장 참여, 소득, 근로시간 등의 변화 방향 및 그 정도를 

추정함으로써 자녀의 출산과 양육이 부모의 노동 생애에 성별화된 영향을 미침을 지적해왔다. 그러나 

부모됨에 따른 노동공급의 변화가 배우자 간 어떠한 상호관계를 맺으며 전개되는지에 대한 논의는 

상대적으로 부족하였으며, 다수의 선행연구가 부모됨의 평균적인 효과를 추정하는 데에 주력함에 따라 

부부별로 부모됨의 효과 또한 달리 나타날 수 있음을 고려하지 못하였다. 이에 본 연구에서는 출산 이후 

전개되는 부모의 노동공급 변화가 배우자 간의 의사결정 과정을 경유하여 나타난 결과인 것으로 

가정하고, 부모됨의 영향이 부부에 따라 상이하게 나타날 수 있도록 허용하는 random slope random 

intercept 모형을 활용해 아내와 남편의 노동공급 변화가 맺는 상관관계를 탐색하였다. 

본 연구는 다음과 같은 한계를 가진다. 먼저, 자녀의 출산과 노동공급의 변화 사이의 관계를 매개하는 

제3요인의 영향을 완전히 소거하지 못하였다는 데에 한계가 있다. 본 연구의 목적은 부모됨의 인과적 

영향을 추정하기보다 자녀의 출산에 따른 두 배우자의 총 노동공급 변화가 어떠한 상관관계를 맺으며 

전개되는지 탐색하는 데에 있다. 이에 부모됨의 순수한 효과를 추정하는 데에 필요한 분석 모형의 통계적 

강건성을 갖추는 데에 한계가 존재하였다. 후속 연구에서는 부모됨의 영향에 대한 고정효과 모형 
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추정치와 랜덤효과 모형 추정치의 비교 등을 통해 결과의 강건성을 보완할 수 있을 것이다. 다음으로, 본 

연구에서는 노동시장 관련 변수에 한하여 분석을 수행함에 따라 자녀의 출산 이후 전개되는 일과 가정 

생활의 변화를 종합적으로 살피지 못하였다. 특히 근로시간의 변화는 가구 내에서 수행되는 돌봄 및 

가사노동 시간의 변화와 밀접한 연관을 맺는 만큼, 후속 연구에서는 생활시간과 관련한 다양한 변수를 

활용하여 부부의 일과 가정 생활 변화의 메커니즘을 보다 풍부히 살필 것을 제안하는 바이다. 마지막으로, 

연구에 활용된 해석틀의 개념적인 정교함에 대하여 재고할 필요가 있다. 본 연구에서는 선행연구(Killewald 

& García-Manglano, 2016)의 해석틀을 활용하여 부모됨에 따른 부부의 노동공급 변화를 상호교환(trade 

offs), 상호보완(complementarity), 상호독립(Independence)의 세 유형으로 구분하여 설명하고자 했다. 

그러나 상호교환과 대치되는 개념으로 상호보완을 해석에 사용함에 따라, 상호보완의 사전적 의미와 분석 

결과의 함의 사이 정합하지 않은 부분이 존재하였다. 가령 근로 형태의 변화에 대한 소득분위별 분석 

결과, 저소득 부부의 경우 출산 이후 시간제 근로 확률이 평균보다 높아진 여성과 시간제 근로 확률이 

평균보다 높아진 남성이 결합하는 것으로 나타났다. 이는 자녀의 출산 이후 두 배우자 모두의 노동시장 

지위가 열악해짐을 시사하는 결과로, 서로 모자란 부분을 보충한다는 사전적 의미를 지니는 상호보완의 

개념으로 포섭하기에는 적합하지 않다. 본 연구에서는 상호보완을 상호교환과 대비되는 유형으로써 출산 

이후 두 배우자의 노동공급이 동질적인 방식으로 변화함을 의미하는 개념으로 활용하였으나, 부부의 

노동공급 변화가 맺는 상호성과 동질성의 의미를 보다 정확히 포섭하는 개념적 틀의 모색이 필요한 

바이다. 



340 2023년 한국복지패널 학술대회

참고문헌

곽은혜. 2020. ｢임금수준별 모성 임금 격차 분석｣. 한국노동연구원.

김경희, 강은애. 2010. “가족 내 돌봄책임이 성별 임금에 미치는 영향”. ｢아시아여성연구｣. 49(2). 

121-155.

김경희, 윤자영. 2009. “보육정책에 대한 여성주의적 비판: 보육예산에 대한 젠더분석을 중심으로 

(2005-2009 년)”. ｢여성학논집｣. 26 (2). 33-65.

김애실. 1988. “노동공급에 관한 신고전경제학에서 본 가내 성별 분업”. ｢한국여성학｣. 4(). 27-48.

김영미. 2012. “동아시아 가구고용형태의 다양성: 한국, 일본, 대만 비교 연구”. ｢여성학논집｣. 29(2). 

107-137.

김혜원. 2011. “여성의 경력단절과 임금 손실”. ｢경제발전연구｣. 17. 181-210.

노혜진. 2016. “한국 가족정책의 계층화”. ｢사회복지연구｣. 47(3). 35-60.

마경희. 2008. “맞벌이 가구 젠더체제 유형과 여성의 일-삶 경험의 차이”. ｢가족과 문화｣. 20(1). 

131-160.

박미진. 2020. “부성휴가제도가 남성 돌봄시간에 미치는 영향 - 노동시간의 조절효과를 중심으로 -”. 

｢사회복지정책｣. 47(3). 153-179.

서문희. 2007. “부모 사회경제적 특성에 따른 육아지원서비스 이용 및 소요비용 차이에 관한 연구”. 

｢육아정책연구｣. 1(1). 61-96.

손화정, 김대욱. 2019. “육아휴직 대체인력뱅크 제도 개선방안: 지방자치단체를 중심으로”. 

｢한국비교정부학보｣. 23(1). 21-44.

신경아. 2016. “여성노동시장의 변화에 관한 여덟 가지 질문”. ｢페미니즘 연구｣. 16(1). 321-359.

신윤정, 이명진, & 박신아. 2019. ｢초저출산 현상 장기화 추이 분석과 향후 전망｣. 한국보건사회연구원.

안미영. 2021. “보육･교육서비스가 여성의 가사노동에 미치는 영향에 관한 연구”. ｢한국정책학회보｣. 

30(3). 211-235.

양현아, 황정미, 권현지, 전윤정 & 김정혜. 2021. “육아휴직 이후 무슨 일이 있었을까? : 젠더효과와 

고용유지를 중심으로 본 심층면접 분석”. ｢여성연구｣. 109(2). 69-99.

여성가족부. 2021). ｢제 4차 건강가정기본계획(2021~2025)｣. 

오혜은. 2017. “한국의 모성임금 패널티에 관한 연구”. ｢사회복지정책｣. 44(3). 217-245.

유인경, 이정민. 2020. “결혼과 출산이 여성의 노동시장 성과와 생활만족도에 미치는 영향”. 

｢노동경제논집｣. 43(4). 35-86.

이명진, 최지영 & 최항섭. 2018. “혼인 유형의 변화와 출산율에 관한 탐색적 연구”. ｢사회과학연구｣. 



김은하/부모됨에 따른 부부의 노동공급 변화: 소득계층별 차이를 중심으로  341

31(1). 1-27.

이순미. 2014. “가구생계부양 유형의 변화와 여성 내부의 계층화: 부부의 취업지속성 배열분석을 

중심으로”. ｢한국여성학｣. 30(2). 1-52.

 임정준. 2010. “자녀가 여성근로자의 임금에 미치는 영향에 관한 실증분석”. ｢한국여성학｣. 26(2). 

71-98.

장진희. 2020. “혼인과 자녀가 성별임금격차에 미치는 영향”. ｢이화젠더법학｣. 12(1). 179-212.

정성미. 2019. “우리나라 시간제 일자리의 특징과 비자발적 시간제 국제비교”. ｢노동리뷰｣. 101-113.

차은호, YOO JOAN PAEK. 2020. “부모의 교육수준에 따른 자녀돌봄시간의 불평등 -돌봄시간 격차의 

변화와 분해-”. ｢한국가족복지학｣. 67(3). 5-33.

함선유. 2020a. “부자 부모와 가난한 부모: 자녀가 임금에 미치는 영향의 계층 차이”. ｢보건사회연구｣. 

40 (2). 387-415.

함선유. 2020b. “아버지의 임금 프리미엄 (fatherhood premium) 은 실재하는가?”. ｢비판사회정책｣. (67). 

347-378.

허수연, 유태임. 2011. “취업여성의 ‘자녀유무별 임금격차 (Family gap)’에 관한 연구”. 

｢한국사회복지조사연구｣. 26. 139-164.

Alderman, H., Chiappori, P. A., Haddad, L., Hoddinott, J., & Kanbur, R. 1995. “Unitary versus collective 

models of the household: is it time to shift the burden of proof?”. The World Bank Research 

Observer. 10 (1). 1-19.

Altonji, J. G., Hynsjo, D. M., & Vidangos, I. 2021. “Marriage Dynamics, Earnings Dynamics, and Lifetime 

Family Income” (No. w28400). National Bureau of Economic Research.

Amuedo-Dorantes, C., & Kimmel, J. 2005. “The motherhood wage gap for women in the United 

States”. Review of Economics of the Household. 3(1). 17-48.

Anderson, D., Binder, M., & Krause, K. 2003. “The motherhood wage penalty revisited: Experience, 

heterogeneity, work effort and work-schedule flexibility”. Industrial and Labor Relations Review. 

56. 273–294.

Angelov, N., Johansson, P., & Lindahl, E. 2016. “Parenthood and the Gender Gap in Pay”. Journal of 

Labor Economics. 34(3). 545-579.

Angrist, J., & Pischke, J. 2009. Mostly Harmless Econometrics : An Empiricist's Companion.

Astone, N. M., Dariotis, J., Sonenstein, F., Pleck, J. H., & Hynes, K. 2010. “Men's Work Efforts and the 

Transition to Fatherhood”. Journal of family and economic issues. 31(1). 3–13.

Becker, G. 1985. “Human Capital, Effort, and the Sexual Division of Labor”. Journal of Labor 

Economics. 3(1). S33-S58.

Bergsvik, J., Kitterød, R., & Wiik, K. 2020. “Parenthood and Couples' Relative Earnings in Norway”. 

European Sociological Review. 36(2). 218-235.



342 2023년 한국복지패널 학술대회

Bertrand, M., Goldin, C., & Katz, L. F. 2010. “Dynamics of the gender gap for young professionals in 

the financial and corporate sectors”. American economic journal: applied economics. 2(3). 228-55.

 Boeckmann, I. 2016. “Re-thinking Fatherhood in Context”. Femina Politica–Zeitschrift für feministische 

Politikwissenschaft. 25 (2). 19-20.

Correll, S. J., Benard, S., & Paik, I. 2007. “Getting a job: Is there a motherhood penalty?”. American 

journal of sociology. 112(5). 1297-1338. 

Dotti Sani, G. 2015. “Within-Couple Inequality in Earnings and the Relative Motherhood Penalty. A 

Cross-National Study of European Countries”. European Sociological Review. 31(6). 667-682.

England, P. 2010. “THE GENDER REVOLUTION: Uneven and Stalled”. Gender & Society. 24(2). 

149-166.

England, P., Bearak, J., Budig, M. J., & Hodges, M. J. 2016. “Do highly paid, highly skilled women 

experience the largest motherhood penalty?”. American sociological review. 81(6). 1161-1189.

Glauber, R. 2008. “Race and gender in families and at work: The fatherhood wage premium”. Gender 

& Society. 22 (1). 8-30.

Glauber, R. 2018. “Trends in the motherhood wage penalty and fatherhood wage premium for low, 

middle, and high earners”. Demography. 55(5). 1663-1680.

Gonalons-Pons, P. 2015. “Gender and class housework inequalities in the era of outsourcing hiring 

domestic work in Spain”. Social science research. 52. 208-218.

Gough, M., & Noonan, M. 2013. “A Review of the Motherhood Wage Penalty in the United States”. 

Sociology Compass. 7(4). 328-342.

Grunow, D., & Evertsson, M. 2021. “Relationality and linked lives during transitions to parenthood in 

Europe: an analysis of institutionally framed work-care divisions”. Families, Relationships and 

Societies. 10(1). 99-118.

Hodges, M. J., & Budig, M. J. 2010. “Who gets the daddy bonus? Organizational hegemonic masculinity 

and the impact of fatherhood on earnings”. Gender & Society. 24 (6). 717-745.

Killewald, A. 2013. “A reconsideration of the fatherhood premium: Marriage, coresidence, biology, and 

fathers’ wages”. American sociological review. 78 (1). 96-116.

Killewald, A., & García-Manglano, J. 2016. “Tethered lives: A couple-based perspective on the 

consequences of parenthood for time use, occupation, and wages”. Social Science Research. 60. 

266-282.

Kleven, H., Landais, C., & Søgaard, J. E. 2019. “Children and gender inequality: Evidence from 

Denmark”. American Economic Journal: Applied Economics. 11(4). 181-209.

Lundberg, S., & Rose, E. 2000. “Parenthood and the earnings of married men and women”. Labour 

Economics. 7 (6). 689-710.



김은하/부모됨에 따른 부부의 노동공급 변화: 소득계층별 차이를 중심으로  343

Mari, G. 2019. “Is there a fatherhood wage premium? A reassessment in societies with strong 

male‐breadwinner legacies”. Journal of Marriage and Family. 81 (5). 1033-1052.

 McLanahan, S. 2004. “Diverging destinies: How children are faring under the second demographic 

transition”. Demography. 41(4). 607-627.

Mehmetoglu, M., & Jakobsen, T. 2017. Applied Statistics Using Stata : A Guide for the Social Sciences.

Merlo, J., Chaix, B., Yang, M., Lynch, J., & Råstam, L. 2005. “A brief conceptual tutorial of multilevel 

analysis in social epidemiology: linking the statistical concept of clustering to the idea of contextual 

phenomenon”. Journal of Epidemiology & Community Health. 59(6). 443-449.

Moen, P. 2011. “From 'work-family' to the 'gendered life course' and 'fit': Five challenges to the 

field”. Community, Work & Family. 14(1). 81-96.

Musick, K., Bea, M. D. and Gonalons-Pons, P. 2020. “His and her earnings following parenthood in the 

United States, Germany, and the United Kingdom”. American Sociological Review. 84. 639–674.

Musick, K., Gonalons‐Pons, P., & Schwartz, C. 2022. “Change and Variation in U.S. Couples’ Earnings 

Equality Following Parenthood”. Population and Development Review. 48(2). 413-443.

Nylin, A. K., Musick, K., Billingsley, S., Duvander, A. Z., & Evertsson, M. 2021. “Trends in women’s 

relative earnings within couples across the transition to parenthood in Sweden, 1987–2007”. 

European Sociological Review. 37(3). 349-364.

Pal, I., & Waldfogel, J. 2016. “The family gap in pay: New evidence for 1967 to 2013”. RSF: The 

Russell Sage Foundation Journal of the Social Sciences. 2(4). 104-127.

Ridgeway, C. L., & Correll, S. J. 2004. “Unpacking the gender system: A theoretical perspective on 

gender beliefs and social relations”. Gender & society. 18 (4). 510-531.

조애리, 강문순, 김진옥, 박종성, 유정화, 윤교찬, 이혜원, 최인환, 한애경 역. 2015. ｢젠더란 무엇인가｣. 

파주: 도서출판 한울. Ryle, R. 2014. Questioning Gender: A Sociological Exploration.

Steiber, N., Berghammer, C., & Haas, B. 2016. “Contextualizing the education effect on women's 

employment: A cross‐national comparative analysis”. Journal of Marriage and Family. 78(1). 

246-261.

Waldfogel, J. 1997. “The effect of children on women's wages”. American sociological review. 209-217.

Waldfogel, J. 1998. “Understanding the ‘family gap’ in pay for women with children”. Journal of 

economic Perspectives. 12(1). 137-156.

Weeden, K., Cha, Y., & Bucca, M. 2016. “Long Work Hours, Part-Time Work, and Trends in the 

Gender Gap in Pay, the Motherhood Wage Penalty, and the Fatherhood Wage Premium”. RSF : 

Russell Sage Foundation Journal of the Social Sciences. 2(4). 71-102.

West, C., & Zimmerman, D. H. 1987. “Doing gender”. Gender & society. 1 (2). 125-151.





[제1주제]

정신건강 1

Session3

――

1. 잠재전이분석(Latent Transition Analysis)을 활용한 노인 우울 

증상의 하위 유형의 종단적 변화

2. AUDIT-K 척도의 요인구조 및 측정불변성 검증: 내포(nested) 

모형 비교를 위한 RMSEAD 지수의 활용을 중심으로





잠재전이분석(Latent Transition Analysis)을 활용한 노인 우울 증상의 

하위 유형의 종단적 변화1)

박현용(성신여자대학교)

본 연구의 목적은 잠재전이분석(Latent Transition Analysis)을 활용하여 노인의 우울증상의 하위유형의 

종단적 변화와 성별에 따른 차이가 있는지를 확인하는 것이다. 본 연구에서는 2019년도와 2020년도 한국

복지패널 자료를 활용하였으며, 2019년도를 기준으로 총 4,491명의 만 65세 이상의 노인을 연구 대상으로 

분석을 수행하였다. 주요 연구결과는 다음과 같다. 첫째, 잠재계층분석을 통하여 (1) 비우울증상, (2) 신체

화 증상, (3) 신체화 증상과 부정적 정서, (4) 대인관계 관련 증상을 제외한 우울 증상, (5) 모든 우울 증상

의 다섯 가지의 하위유형이 나타났다. 둘째, 잠재전이분석결과 일반적으로 2019년도에 속한 집단에서 2020

년에 변화하지 않거나 유사한 하위집단으로 이동할 가능성이 높은 것으로 나타났다. 셋째, 노인 우울증상

의 잠재적 하위유형 및 전이확률과 관련하여 인구사회학적 요인과 임상적 특성과의 관계를 살펴보았다. 

마지막으로 이러한 결과를 바탕으로 사회복지적 실천적인 함의에 대해서 논의하였다.

중심단어: 노인, 우울 증상, 우울 증상의 유형화, 잠재전이분석

1. 서론

급속한 고령화와 맞물려 가족 구조의 변화, 소득 불평등의 심화 등으로 인한 만 65세 이상의 노인 중 

우울증으로 진료 인원은 지속해서 증가하고 있다.  2017년도 노인실태조사에 의하면 21% 정도의 노인이 

다양한 우울 증상을 경험하고 있으며, 5명 중 1명은 일상생활에 지장이 있을 정도의 슬픔 등을 경험하는 

것으로 보고된다(정경화 등, 2017).  또한, 65세 이상의 노인의 10~20% 정도가 우울 장애를 경험하는 것으

로 나타났다(보건복지부․국립정신건강센터, 2017; Blazer, 1989). 

노년기에 나타나는 우울증은 매우 흔한 질환으로 조기 치료시 완치율이 높은 것으로 알려졌지만

(Malone and Lartey, 2004), 노화의 한 증상으로 이해하는 경향이 있어서 다른 노인성 정신질환과 비교하

여 발견 확률이 낮을 뿐만 아니라 치료를 받지 않지 않고 지낼 가능성이 큰 것으로 보고된다

(McInnis-Dittrich, 2014). 선행연구에서는 우울장애로 진단받을 수준은 아니지만, 그보다 낮은 수준의 우울 

증상을 보이는 노인이 30%나 된다고 보고한다(Mackin, Insel, Aisen, Geda, Weiner, and Alzheimer's 

Disease Neuroimaing Initiative, 2012). 비록 낮은 수준의 우울 증상을 보인다고 하더라도 적절한 관리가 

이루어지지 않는다면, 다양한 측면에서 노년기의 삶에 부정적인 영향을줄 수 있으며, 이는 사망률의 증가 

1) 본 논문은 아직 미완성 원고입니다. 인용에 있어서 주의가 필요합니다. 
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및 의료비용의 증가와 같은 사회적 비용도 증가시키는 것으로 보고된다(허준수, 유수현, 2002; Blazer, 

2003; Jeong et al., 2013; Meeks et al., 2011; Reddy, 2010). 

많은 선행연구는 노년기의 우울 증상과 관련된 요인 및 우울 증상 및 수준의 종단적 변화에 관한 연구

가 주를 이루어졌다(강은나·최재성, 2014, 김동배·손의성, 2005; 김미혜·이금용·정순둘, 2000; 이현주·강상경, 

2011; 전해숙·강상경, 2009; Blazer, 2003). 하지만, 기존의 노인의 우울 수준에 대한 연구는 주로 우울 증상

의 수를 합산하는 방식으로 접근한다는 한계점을 가지고 있다. 이는 노년기의 우울증이 하나의 동질적인 

특성이 있다는 가정하에서 이루어지기 때문에 다양한 형태의 우울 증상의 조합인 이질적인 집단이 나타날 

수 있음에 대해서 고려하지 않고 있다. 

또한, 우울증에 대해서 연구하는 많은 선행연구는 표준화된 측정 도구를 활용하여 우울 증상의 수준을 

측정하고 있는데, 그중 하나는 한국형 Center for Epidemiological Studies Depression(CES-D)이다. CES-D 

척도의 요인구조에 대해서 다수의 연구에서 수행이 되었으며, 대부분의 연구는 CES-D 척도의 요인구조를 

다양한 집단에 그대로 적용할 수 있는지를 검증하는 방식으로 진행이 되었다(이미숙, 2002; 허만세, 박병

선, 배성우, 2015). 이러한 접근 방식은 집단 간에 같은 방식으로 우울 증상들이 측정되는지를 확인하는 

것을 통하여 타당성을 파악할 수 있다는 장점이 있지만, 여전히 우울 증상에 있어서 이질적인 하위유형이 

존재할 수 있다는 점에 관해서 설명하지 못한다(유상미 등, 2011). 즉, 현재의 우울 증상에 대한 총점을 통

하여 우울 증상의 수준을 파악하는 것은 우울 증상의 이질적 형태를 파악할 수 없으며, 그로 인한 적절한 

진단 및 치료를 제공하는 것이 어려울 수 있다(유상미 등, 2011). 이에 우울 증상에서 특정 패턴을 보이는 

하위유형들에 대해서 파악하는 것이 필요성이 제기된다(Chen, Eaton, Gallo, and Nestadt, 2000). 

선행연구에서는 개인들이 가지고 있는 우울 증상들이 동일한 형태로 나타나는 것이 아니라 이질적인 

형태로 나타날 수 있다고 주장한다(Chen et al., 2000; Hybel, Landerman, and Blazer, 2013; Lee, 

Leoutsakos, et al., 2012). 예를 들면, Chen et al(2000)의 1,920 명의 일반 성인을 대상으로 우울 증상의 유

형을 확인한 연구에서는 비 우울 증상 집단(81%), 이전에 했던 활동이나 취미에 흥미를 잃은 집단(1.8%), 

자살 생각을 하는 집단(8.3%), 정서/신체화 증상을 경험하는 집단(5.9%), 극심한 우울 증상 집단(3.0%)의 

다섯 개의 잠재적인 하위유형이 나타나는 것을 확인하였다.  또한, Hybel 등(2013)의 연구에서는 우울 증

상의 이질적인 형태가 종단적인 우울 수준의 변화와 유의미하게 연관되어 있음을 확인하였다. 하지만, 우

리나라 일반 노인의 우울 증상의 이질적인 패턴에 관한 연구는 상대적으로 부족한 편이며, 종단적인 형태

의 변화에 대한 연구는 상당히 제한적이다. 따라서 노인의 우울 증상에 있어서 이질적인 특성을 가진 하

위유형의 존재가 있음을 확인하고, 시간에 따른 변화를 고려하는 연구가 필요하다. 

따라서 본 연구에서는 변수들 간의 관계를 살펴보기보다는 관련 변수들을 포괄적으로 이해하면서 개인

들 간의 차이를 밝혀내는 접근법이며 잠재집단의 안정성과 변화가능성을 동시에 확인할 수 있는 잠재전이

분석(Latent Transition Analysis)을 활용하여 노인의 우울 증상의 잠재집단과 함께 집단 간 전이확률을 확

인하고자 한다(Collins and Lanza, 2013). 

따라서 본 연구의 연구 질문들은 다음과 같다. 

첫째, 만 65세 이상 노인의 우울 증상의 잠재적 하위집단이 존재하는가? 

둘째, 노인의 우울 증상의 잠재적 하위집단의 시간에 따른 집단 간 전이확률은 어떻게 나타나는가?

셋째, 노인의 우울 증상의 잠재집단의 하위유형 및 전이확률과 연관성을 가진 인구사회학적 요인 및 임

상적 특성은 어떤 것이 있는가?
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2. 이론  배경

1) 우울 증상의 잠재  하  유형에 한 연구

우울 증상의 잠재적 하위유형에 관한  연구는 주로 외국에서 이루어졌다(Gaston et al., 2016; Hybel et 

al., 2013; Lee, Leoutsakos et al., 2012). Hybel 등(2013)은 일반 노인을 대상으로 CES-D를 이용하여 우울 

증상의 잠재적 하위유형에 파악하였다. 이들의 연구에서는 비 우울 증상 집단(59%), 부정적 정서와 신체화 

증상을 동반하는 집단(31%), 모든 우울 증상을 경험하는 극심한 우울증 집단(10%)의 세 가지 하위집단이 

확인되었다. 또한, Ni et al.(2017)은 1783명의 일반 노인을 대상으로 2011년도에서 2013년도의 우울증상의 

잠재적 하위유형과 집단간 전이확률를 확인하였다. 이들의 연구에서는 긍정적 정서 부족, 경도의 우울 증

상., 극심한 우울 증상의 세 집단을 확인하였으며, 이들의 시간에 따른 집단 간 전이확률은 세 집단 모두 

동일한 잠재집단에 머무를 확률이 50% 이상인 것으로 나타나 변화보다는 유지되는 경향이 큰 것으로 나

타났다. 변화하는 경우에는 경도의 우울 증상 혹은 극심한 우울 증상에서 긍정적 정서 부족의 집단으로 

이동하는 확률이 높은 것으로 나타났다. 

노인의 우울 증상의 잠재적 하위유형에 대한 국내 연구는 제한적으로 이루어졌다. 박현용(2018)은 2015

년도 한국복지패널 자료를 활용하여 노인 우울 증상의 다섯가지 잠재적 하위유형을 확인하였다. 이 연구

에서는 비우울 증상(42.2%), 신체화 증상(20.3%), 슬픈 정서와 신체화 증상 동반(14.1%), 대인관계 관련 증

상을 제외한 우울 증상(17.3%), 모든 우울 증상(6.1%)의 다섯 가지의 하위유형을 파악하였다. 하지만, 이 

연구는 노인의 잠재적인 우울 증상의 하위유형의 종단적인 변화를 확인하지 못한다는 한계점이 있다. 특

히, 노년기의 우울 증상의 잠재적 하위유형과 이러한 하위유형의 안정성과 변화를 파악하는 것은 노년기

의 우울 증상에 대한 이해를 높이는 동시에 개입을 위한 정보를 제공해줄 수 있다는 측면에서 이에 대한 

연구가 필요하다. 

 

2) 우울 증상에 향을 미치는 요인

다양한 인구 사회학적 요인 및 임상적 특성들이 노년기의 우울 증상과 연관성을 가진 것으로 보고된다

(전해숙․강상경, 2009; 허준수․유수현, 2002; Park, Park, Yang, and Chung, 2016; Sowislo and Orth, 

2013). 인구사회학적인 측면에서 기혼인 노인이 비배우자인 노인과 비교하여 우울 수준이 낮은 것으로 보

고된다(Cacioppo, et al., 2006). 또한, 경제적인 어려움을 경험할 경우 노년기 우울 증상이 높아지는 것으

로 보고된다(전해숙․강상경, 2009; Beekman, Copeland, and Prince, 1999). 

노인의 임상적 특성과 관련하여 만성질환이 있는 노인의 우울 수준이 높은 것으로 나타났다(전해숙․강

상경, 2009; Park et al., 2016). 또한,  사회적 관계와 여가생활 만족도 등이 노년기의 적응이나 정신건강에 

있어서 긍정적 영향을 주는 중요한 요인으로 이야기가 된다(권중돈, 2014; 전해숙․강상경, 2009; Dupuis 

and Smale, 1995; Lee, Yeh et al., 2012).  따라서 본 연구는 인구사회학적 요인과 임상적 특성과 노년기

의 잠재적 우울 증상의 하위집단과의 관계를 살펴보았다. 
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3. 연구방법

1) 분석자료  상 

본 연구는 2019년과 2020년 한국복지패널 자료를 활용하였다. 한국복지패널은 가구 정보와 그 구성원들

에 대한 인구 사회학적 특성, 생활습관, 가족관계 및 정신건강 및 건강 행동 등의 정보를 수집하여 그 변

화 양상을 파악할 수 있는 자료로써 노년층의 우울 증상과 같은 정신건강의 변화를 확인할 수 있다. 본 

연구에서 활용되는 자료는 2019년 14차 한국 복지패널자료를 기준으로 총 12,145명의 개인 자료 중 만 65

세 이상의 노인으로 우울 증상에 대해서 응답을 한 4,491명이다. 

2) 변수들 

(1) 우울 증상

우울 증상의 하위유형을 파악하기 위한 변수로 2019년도와 2020년도의 한국복지패널에 포함된 한국판 

Center for Epidemiologic Studies(CES-D11)의 11개의 질문을 활용하였다. CES-D11은 지난 1주일간의 슬

픈 정서, 신체 및 행동둔화, 긍정적 감정, 대인관계의 개인의 경험을 4점 척도(극히 드물다 = 0에서 대부

분 그랬다 = 3)로 응답하도록 구성돼 있다. 본 연구에서는 CES-D11의 11개의 우울 증상들을 경험한 적이 

있음(1)과 경험한 적이 없음(0)으로 구성하여 잠재계층분석과 잠재전이분석을 수행하였다. CES-D11은 우

울 수준에 관한 선행연구에서 많이 활용되고 있으며, CES-D11은 성별 및 연령 집단 사이에서도 동일한 

측정도구로 확인된다(허만세, 박병성, 배성우, 2015).  

(2) 인구사회학  요인  임상  특성들

응답자의 인구사회학적 특성으로 연령, 성별, 학력, 혼인상태, 저소득 가구 여부의 변수를 활용하였다. 

연령은 설문조사의 태어난 해를 기준으로 만 나이로 계산하였으며, 학력은 고등학교 학력을 기준으로 고

등학교 졸업 미만(0)과 고등학교 이상(1)으로 변환하였다. 저소득 가구여부는 중위소득을 기준으로 60% 이

하면 저소득 가구(1)와 일반가구(0)로 구분하였다. 

임상적 특성으로는 만성질환 유무(0=아니오, 1=예), 5점 척도(1=매우 불만족, 5=매우 만족)로 구성된 생

활실태에 대한 만족도(건강상태 만족도, 사회관계 만족도, 여가생활 만족도)를 활용하였다. 
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3) 자료 분석방법 

본 연구는 잠재전이분석(Latent Trasition Analysis)를 활용하여 노인의 우울 증상이 유사한 패턴을 보이

는 잠재집단과 잠재집단의 변화 양상을 파악하였다(Collins and Lanza, 2013). 잠재계층분석을 수행하는 

데 있어서 첫 번째 단계는 적절한 잠재계층의 수를 결정하는 것이라고 할 수 있다. 따라서, 2019년과 2020

년의 우울 증상의 하위유형을 파악하기 위하여 잠재계층분석을 수행하였다. 잠재계층의 수별로 

AIC(Akaike Information Criteria), BIC(Bayesian Information Criteria), Adjusted-BIC, Entropy 값과 상대

적 모형적합도(Model fit statistics)를 확인하였다. 특히, Collins and Lanza(2013)는 각 모델을 비교하는 과

정에서 큰 자유도를 가지는 모델의 경우 AIC와 BIC와 같은 상대적 모델 적합도를 활용하는 것을 권장하

였기 때문에 이를 중심으로 살펴보았다. AIC, BIC, Adjusted-BIC는 낮은 수치를 가질수록 상대적으로 좋

은 모델로 간주된다(Collins and Lanza, 2013). Entropy는 분류의 정확도를 보여주며, 1에 가까울수록 개인

들이 잠재그룹에 정확하게 분류되었음을 나타낸다(Collins and Lanza, 2013). 또한, 안정적인 최적 모형

(solution stability)을 도출하기 위하여 최소한 50% 이상의 log likelihood 값이 가장 작은 모수에 수렴하

는지를 고려하였다(Collins and Lanza, 2013). 마지막으로 모형 적합도에만 의존하기보다는 경쟁적인 잠재

계층모형의 우울 증상의 조건부 확률을 살펴봄으로써 잠재그룹별로 해석 가능성, 간결성(parsimonious), 

실용적 함의 등을 고려하여 최종 잠재집단의 수를 고려하였다. 다음으로 잠재전이분석을 수행하면서 잠재

집단의 수를 늘려가면서 모델의 AIC, BIC 등을 다시 검토하였으며, 시간에 따른 측정불변성(measurement 

invariance)을 검정하였다. 측정불변성을 검증하는 과정에서는 AIC와 BIC의 상대적 모델적합도와 함께 우

울 증상의 조건별 응답확률을 세부적으로 살펴보았다. 마지막으로 노인의 우울 증상의 잠재적 하위유형과 

인구 사회학적 요인 및 임상적 특성들과 과의 관계를 살펴보기 위하여 다항로지스틱분석을 수행하였다.  

모든 분석은 SAS version 9.4와 Proc LCA version 1.3(Lanza, Dziak, Huang, Wagner, and Collins, 

2015)을 활용하였다.2) 

4. 연구결과

1) 표본의 인구사회학  특성  임상  특성

인구 사회학적 특성과 임상적 특성들은 <표 1>에 제시되어 있다. 총 4,491명의 평균연령은 76.4(SD=6.8)

세로 나타났으며, 63%가 여성 노인이었다. 약 80%의 노인이 고등학교 졸업 미만의 학력을 가지고 있으며, 

가구소득의 기준으로 중위소득 60% 이하의 저소득층 노인의 비율이 61%로 나타났다. CES-D11의 평균은 

5.1(SD=5.3)로 나타났다. CES-D11  점수가  8.8 이상의 유력 우울증으로 예상되는 노인은 약 22.7%로 나

타났다. 

2) Proc LTA의 경우 현재 표본의 가중치를 적용할 수 없는 관계로 표본의 가중치를 적용하지 않고 분석을 수행하였음.
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〈표 1〉 표본의 인구사회학  특성과 임상  특성(N=4,491)

2019년도 기

　 unweighted

　 n %

연령, M(SD) 76.4 (6.8)

남성 1,661 (37.0)

여성 2,830 (63.0)

혼인상태 　

  결혼 2,552 (56.8)

  별거/이혼/사별 1,902 (42.4)

  미혼 37 (0.8)

학력 　

  고등학교 졸업 미만 3,571 (79.5)

  고등학교 졸업 679 (15.1)

  학교 이상 241 (5.4)

소득 가구( ) 2,000 (60.9)

임상  특성 　

  CES-D11, M(SD) 5.1 (5.3)

  우울증 의심 (CES-D11 8.8 이상) 1,019 (22.7)

2) 노인의 우울 증상의 잠재계층분석과 잠재 이분석 결과

잠재전이분석을 수행하기에 앞서 만 65세 이상의 노인의 우울 증상에 대한 탐색적인 차원에서 적절한 

잠재계층 수를 확인하기 위하여 2019년과 2020년의 자료를 각각 활용하여 잠재계층분석을 수행하였다. 

<표 2>는 년도 별 잠재계층의 수에 따른 모형 적합도를 보여준다. 표에서 볼 수 있듯이 상대적 모델적합

도인 AIC, BIC는 잠재계층 수를 늘릴수록 낮아지는 것을 보여준다. 본 연구에서는 모델의 안정성(solution 

stability)과 Entropy 등을 비교하는 동시에 각 집단의 우을 증상의 의미가 질적으로 다른지 확인하는 과정

을 통하여 5개의 잠재계층 모형이 적절하다고 최종적으로 판단하였다.

Time
# of 

classes
G2 df AIC BIC Entropy

log 

likelihood

2019년

1 16,719 2036 16,741 16,812 -28548.3 

2 4,535 2024 4,581 4,729 0.90 -22456.3 

3 2,971 2012 3,041 3,265 0.82 -21673.9 

4 2,336 2000 2,430 2,731 0.81 -21356.3 

5 1,911 1988 2,029 2,407 0.84 -21144.0 

6 1,622 1976 1,764 2,219 0.79 -20999.7 

2020년

1 13831 2036 13853 13923 -27507.7 

2 4097 2024 4143 4290 0.86 -22640.5 

3 2586 2012 2656 2879 0.79 -21884.9 

4 2113 2000 2207 2507 0.80 -21648.6 

5 1733 1988 1851 2228 0.83 -21458.8 

6 1531 1976 1673 2125 0.78 -21357.4 

<표 2> 잠재계층 수 선택을 한 모델 합도 통계(Model fit statistics)
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<표 3>에서는 2019년과 2020년의 우울 증상의 측정구조의 불변성을 검증한 결과와 잠재계층별 우울 증

상별 조건부 응답확률들과 연도별 비율을 제시하고 있다. 구체적으로 년도에 관계없이 우울 증상의 조건

부 응답확률을 같게 제한한 모델과 제한하지 않은 모델의 G2, df, AIC, BIC를 보여주고 있다.  BIC 값의 

경우 시점에 따른 우울 증상의 조건부 응답확률이 다르지 않음을 보여주고 있으나,  AIC의 경우 시점에 

따라서 차이가 있음을 보여준다. 따라서 시점에 따라서 우울 증상의 조건부 응답확률의 부분적 측정구조 

불변성(partial measurement invariance)에 대한 분석을 수행하였으며, 전반적으로 우울 증상의 조건부 응

답확률의 큰 차이가 없는 것을 확인하였다. 

전반적인 분포를 살펴보면, 2019년을 기준으로 우울 증상을 경험하지 않는 노인이 약 37%의 가장 많은 

것으로 나타났으며, 다음으로 신체화 증상을 경험하는 노인 24.8%, 대인관계를 제외한 전반적인 우울 증

상을 보이는 노인 20.2%, 신체화 증상과 부정적 정서를 동시에 보이는 노인 12.2%의 순으로 나타났다. 마

지막으로 약 6%의 노인이 모든 우울 증상을 경험하는 집단에 속하는 것으로 나타났다.

2019년과 비교하여 2020년의 경우 우울증상을 경험하지 않는 노인의 비율은 31%로 낮아졌으며, 신체화 

증상 또는 신체화 증상과 부정적인 감정을 가진 노인의 비율은 각 28.3%와 15.3%로 높아진 것으로 나타

났다. 반면, 우을 증상의 수가 많은 집단의 경우에는 상대적으로 변화가 적은 것으로 나타났다. 

측정 모형 불변성 검증 결과 G2 df AIC BIC

Model 1: Item-response probabilities 

free to vary across times
19,466.3 4,194,169 19,734.29 20,593.2

Model 2: Item-response probabilities 

constrained equal across times
19,622.3 4,194,224 19,780.34 20,286.7

　

잠재집단

Class 1

우울 증상

없음

Class 2

신체화

증상

Class 3

신체화 

증상 +  

부정  

정서

Class 4

인 계

를 제외한 

우울 증상

Class 5

모든

 우울 증상

2019년 집단 비율 37.2% 24.8% 12.2% 20.2% 5.6%

2020년 집단 비율 31.0% 28.3% 15.3% 20.5% 4.8%

상당히 우울 0.01 0.29 0.28 0.91 0.96

외로움 0.02 0.29 0.19 0.83 0.95

마음이 슬펐다 0.01 0.18 0.11 0.79 0.98

식욕이 없음 0.07 0.41 0.58 0.81 0.88

모든 일이 힘들게 느껴짐 0.07 0.59 0.61 0.94 0.97

잠을 설침 0.19 0.60 0.51 0.84 0.92

뭘 해 나갈 엄두가 나지 않음 0.06 0.47 0.43 0.82 0.97

비교  잘지냈다(역문항) 0.04 0.00 0.99 0.76 0.93

불만없이 생활(역문항) 0.07 0.16 0.62 0.75 0.93

사람들이 차갑게 하는 것 

같은 느낌
0.00 0.02 0.02 0.02 0.82

사람들이 나를 싫어하는 것 

같은 느낌
0.00 0.02 0.02 0.02 0.86

<표 3> 조건부 응답확률(item response probabilities) 

<표 4>는 노인의 2019년을 기준으로 2020년에 우울 증상의 잠재적 상태별 종단적 전이확률을 보여준다. 

대각선의 확률은 동일한 잠재집단에 속할 확률을 보여준다. 예를 들면, 2019년도 우울 증상을 경험하지 않

은 집단은 2020년에도 우울 증상을 경험하지 않는 집단에 속할 확률이 61%임을 보여준다. 대략적으로 비
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우울 집단, 신체화증상, 대인관계를 제외한 우울증상을 경험하는 집단의 40% 이상이 동일한 집단에 속할 

가능성이 높은 것으로 나타났다. 반면, 신체화 증상과 부정적인 정서를 보이는 집단과 모든 우울 증상을 

보이는 집단은 다른 형태의 집단에 속할 확률이 높은 것으로 나타났다. 예를 들면,  2019년도 모든 우울 

증상을 보여준 집단의 경우  2020년도에도 모든 우울 증상을 보여줄 집단에 속할 확률은 25%로 낮아지

며, 대인관계를 제외한 우울 증상집단에 속할 가능성이  36%로 높아지는 것으로 나타났다. 일부 우울 증

상을 경험하고 있는 집단도 20% 이상이 대인관계를 제외한 우울 증상 집단 혹은 모든 우울증상을 경험하

는 집단으로 이동할 수 있음을 보여준다. 

2020년도 잠재계층

2019년도 잠재계층 1 2 3 4 5

1. 우울 증상 없음 0.61 0.19 0.11 0.07 0.02

2. 신체화 증상 0.16 0.46 0.18 0.19 0.02

3. 신체화 증상 + 부정  정서 0.20 0.32 0.26 0.18 0.04

4. 인 계를 제외한 우울 증상 0.07 0.24 0.14 0.46 0.09

5. 모든 우울 증상 0.04 0.21 0.14 0.36 0.25

<표 4> 2019-2020 잠재집단 간 잠재 이확률

4) 우울 증상의 잠재집단의 이확률과 인구 사회학  요인  임상  특성들

<표 5>은 우울 증상이 없는 집단을 참조집단(reference group)으로 하여 2019년 우울 증상의 잠재적 하

위유형과 인구 사회학적 특성 및 임상적 특성 간의 관계를 보여준다. 전반적으로 살펴보면, 여성, 연령, 기

혼상태, 저소득, 주관적 건강상태, 사회관계 만족도, 여가생활 만족도가 유의미한 것으로 나타났다. 일부 

변수들을 중심으로 결과를 살펴보면, 남성 노인과 비교하여 여성 노인의 경우에 우울 증상이 없는 집단에 

속할 가능성보다는 하나 이상의 우울 증상을 경험하고 있는 집단에 속할 가능성이 높은 것으로 나타났다. 

기혼인 노인과 비교하여 배우자가 없는 노인이 상대적으로 우울 증상의 증상을 많이 경험하는 집단에 속

할 가능성이 높은 것으로 나타났으며, 경제적으로 어려움을 경험하는 노인일수록 우울 증상을 많이 경험

하는 집단에 속할 가능성이 높아지는 것으로 나타났다. 만성질환보유 여부보다는 주관적인 건강상태가 나

쁠수록 우울 증상을 많이 가진 집단에 속할 가능성이 높았다. 사회관계만족도와 여가생활만족도가 높을수

록 우울증상이 적은 집단에 속할 가능성이 높아지는 것으로 나타났다. 
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5. 논의  제언 

본 연구의 주요 결과들은 다음과 같다. 첫째, 만 65세 이상의 노인의 우울 증상에 있어서 다섯 가지의 

잠재적인 하위유형이 존재하고 있음을 확인하였다. 2019년을 4,491명 중 약 68%의 노인은 적어도 일부 우

울 증상을 경험하고 있는 것으로 나타났다.3) 약  25%가 신체화 증상, 약 12%가 신체화 증상과 부정적 정

서, 약 20%가 대인관계를 제외한 우울증상을 경험하는 것으로 나타났다. 마지막으로 약 6%의 노인은 모

든 우울 증상을 경험하는 것으로 나타났다. 이러한 결과는 상당 수의 노인이 일부 우울 증상이라도 경험

하고 있다는 것을 보여준다(Mackin et al., 2012; Park et al., 2010). 또한, 2015년 자료를 활용한 연구(박현

용, 2018)와 비교하여 유사한 형태로 5가지의 잠재적인 하위유형이 발견되었다는 점도 확인할 수 있었다. 

또한, 측정불변성 검사를 통하여 시간에 따른 잠재적 집단의 수와 의미의 차이가 없는 것을 확인하였다. 

추가로 2019년에서 2020년의 결과에서 우울 증상을 경험하지 않는 노인의 비율이 37.2%에서 31%로 낮

아지고, 신체화 증상 및 부정적 정서 등의 일부 우울 증상을 경험하는 노인의 비율이 높아진 것을 확인할 

수 있었다. 이러한 결과는 2020년부터 확산되기 시작한 코로나19의 영향으로 생각할 수 있다. 코로나19의 

영향으로 일상생활이 제한되기 시작하면서 사회적 접촉의 제한 등으로 인해서 우울 증상이 증가한 것과 

관련성이 있는 것으로 볼 수 있다(김영범, 2021). 

둘째,  우울 증상의 잠재적 하위유형별로 시간에 따른 전이확률을 확인한 결과, 신체화와 부정적 정서

를 보이는 집단을 제외하고 동일한 집단에 속할 확률이 일반적으로 높은 것으로 나타났다. 예를 들면, 

2019년 우울 증상이 없는 집단인 경우, 2020년에도 우울 증상이 없는 집단에 속할 확률이 61%로 높게 나

타났다. 모든 우울 증상을 경험하는 집단의 경우, 대인관계를 제외한 우울 증상을 경험하는 집단에 속할 

확률이 36%과 모든 우울 증상을 경험하는 집단에 속할 확률 25%를 고려하면 많은 우울 증상을 경험할 

가능성이 높은 집단에 속할 가능성이 61%로 높게 나타났다. 이러한 결과는 Ni et al(2017)의 연구와도 일

치하는 부분이라고 할 수 있다. 다만, 우울 증상의 잠재적 하위유형의 시간에 따른 변화도 발생하고 있다

는 점을 확인할 수 있다. 

마지막으로, 본 연구에서는 우울 증상의 하위유형과 관련하여 다양한 인구 사회학적 요인과 임상적 요

인이 관계를 확인하였다. 성별에 따라서 여성노인이 남성노인과 비교하여 우울 증상을 경험하는 집단에 

속할 가능성이 높았다. 이러한 결과는 많은 선행연구에서 이야기하는 바와 같이 성별에 고려하여 정신건

강과 관련된 개입을 할 필요성을 보여준다. 저소득층이거나 주관적 건강상태가 나쁠수록 우울 증상을 경

험하는 잠재적 집단에 속할 가능성이 높은 것으로 나타났다. 이러한 결과는 노년기의 경제적인 어려움이

나 건강상태가 나쁠수록 우울 증상과 같은 정신건강상의 어려움을 가져올 수 있음을 보여주며, 노인의 소

득보장과 건강보장에 대한 중요성을 보여준다. 

배우자가 있는 경우와 사회적 관계의 만족도가 높은 노인의 경우 비 우울 증상 집단에 속할 가능성이 

높은 것으로 나타났다. 이러한 결과는 배우자, 가족, 친구  등의 사회적 지지가 노인의 정서적인 측면에서 

긍정적인 영향을 미칠 수 있다는 측면에서 선행연구의 결과와 일치한다(김동배 외, 2012). 노년기는 은퇴

나 사별 등의 생애주기상의 큰 변화가 발생하는 시기로 노인의 사회관계망에 있어서 축소가 이루어지는 

시기라고 할 수 있다. 따라서 이러한 결과는 노년기의 사회적 관계를 보완할 수 있는 다양한 개입이 필요

할 수 있음을 보여준다. 즉, 다양한 사회관계를 형성할 충분한 기회를 제공하는 것이 필요하다. 

3) 표본의 가중치가 적용하지 못한 것으르 고려할 필요가 있음. 
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이러한 결과는 노인의 여가생활 만족도와도 연결될 수 있는데, 높은 여가생활 만족도를 가진 노인의 경

우 비 우울 증상 집단에 속할 가능성이 높아지는 것으로 나타났다. 이러한 결과는 은퇴나 퇴직 이후의 길

어진 여가시간을 적절히 활용하지 못한다면, 노년기의 우울 등의 정신건강에 영향을 줄 수 있음을 보여주

며, 이러한 여가활동을 하는 데 있어서 다양한 사회적 관계가 함께 할 수 있다는 측면에서 의미가 있다. 

특히, 코로나19로 인하여 사회적 활동이 제한되면서, 외부 활동을 하는 여가생활이 제한이 되면서 노년기

의 정신건강에 부정적인 영향을 줄 수 있으므로 여가생활에 대한 개입이 필요하다는 것을 보여준다.

본 연구의 한계점은 다음과 같다. 첫째, 잠재전이분석을 수행하는 과정에서 표본의 가중치를 적용하지 

못하였다는 측면에서 만 65세 이상의 노인의 우울 증상의 특성으로 일반화하기에는 어려움이 있다. 둘째, 

종단적인 자료를 활용하였지만, 2개년도에 한정되어 있다는 한계점이 존재한다. 후속 연구에서는 이를 고

려하여 3개년 혹은 일정 기간의 시차를 두고 장기적인 노인의 우울 증상의 하위유형의 변화를 살펴보는 

것이 필요하다. 

이러한 한계점에도 불구하고, 본 연구는 만 65세 이상의 일반 노인들을 대상으로 하여 우울 증상의 잠

재적 하위집단에 관해서 확인하고 종단적인 측면에서 전이확률을 살펴본  연구라는 측면에서 의의가 있

다. 또한, 잠재적인 우울 증상의 하위유형과 인구 사회학적 요인 및 임상적 특성들과의 관련성을 살펴보았

다는 점에서 본 연구의 의미를 찾을 수 있다.

Class 1: 우울 증상 없음 (Reference) 

vs

Class 2

신체화

증상

Class 3

신체화 증상 +  

부정  감정

Class 4

인 계를 

제외한 우울 

증상

Class 5

모든

 우울 증상

OR(95% CI) OR(95% CI) OR(95% CI) OR(95% CI)

여성( ) 1.59(1.23, 2.04) 1.43(1.07, 1.92) 2.19(1.62, 2.95) 1.73(1.13, 2.66)

연령 1.03(1.02, 1.08) 1.05(1.03, 1.08) 1.04(1.02, 1.06) 1.04(1.01, 1.07)

기혼상태( ) 0.89(0.68, 1.16) 0.95(0.70, 1.29) 0.45(0.33, 0.60) 0.38(0.25, 0.57)

소득 가구( ) 1.88(1.48, 2.39) 1.47(1.11, 1.94) 2.74(2.06, 3.63) 3.29(2.11, 5.13)

만성질환( ) 1.10(0.78, 1.55) 1.22(0.76, 1.94) 1.44(0.87, 2.40) 0.62(0.32, 1.20)

주  건강상태 0.71(0.62, 0.81) 0.49(0.42, 0.58) 0.35(0.30, 0.41) 0.20(0.16, 0.26)

사회 계 만족도 0.85(0.67, 1.06) 1.01(0.79, 1.29) 0.59(0.47, 0.75) 0.44(0.33, 0.60)

여가생활 만족도 0.72(0.59, 0.87) 0.48(0.39, 0.59) 0.43(0.35, 0.53) 0.34(0.26, 0.46)

<표 5> 2019년 우울 증상의 하 유형과 인구 사회학  특성  임상  특성과의 

계 

<표 6>은 2019-2020년도로의 잠재집단의 집단간 전이확률과 일부 인구사회학적 특성 및 임상적 특성 

간의 관계를 보여준다. 기혼일 경우에 비우울 집단에서 우울 증상을 하나라도 경험하는 집단으로 이동할 

가능성이 낮아지는 것을 확인할 수 있으며, 우울 증상을 경험하고 있던 집단의 경우 우울 증상의 수나 비 
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우울증상 집단에 속할 가능성이 높아지는 것으로 나타났다. 경제적으로 어려움을 경험하고 있는 노인일수

록 비우울증상 집단에서 모든 우울 증상을 경험하는 집단으로 이동할 가능성이 3.37배로 높아지는 것을 

확인할 수 있다.  사회적 관계 만족도와 여가생활 만족도의 경우에도 동일하게 만족도가 높을수록 일부 

우울 증상 혹은 모든 우울 증상을 경험하는 집단으로 이동할 확률이 낮아지는 것으로 나타났다. 반면, 사

회적 관계 만족도나 여가생활 만족도가 낮은 경우 우울 증상을 경험하는 집단에 속할 가능성이 높아지는 

것으로 나타났다. 

Time 2

1 2 3 4 5

변수 Time 1

기혼( )

1. 우울 증상 없음 ref 0.88 0.94 0.43 0.36

2. 신체화 증상 1.13 ref 1.07 0.49 0.41

3. 신체화 증상 + 부정  정서 1.06 0.94 ref 1.18 0.54

4. 인 계를 제외한 우울 증상 2.31 2.03 2.17 ref 0.83

5. 모든 우울 증상 2.77 2.44 2.6 1.2 ref

소득층( )

1. 우울 증상 없음 ref 1.89 1.46 2.84 3.37

2. 신체화 증상 0.53 ref 0.77 1.51 1.79

3. 신체화 증상 + 부정  정서 0.69 1.3 ref 1.18 2.31

4. 인 계를 제외한 우울 증상 0.35 0.66 0.51 ref 1.19

5. 모든 우울 증상 0.3 0.56 0.43 0.84 ref

사회  계 

만족도

1. 우울 증상 없음 ref 0.87 1.02 0.59 0.44

2. 신체화 증상 1.15 ref 1.18 0.67 0.51

3. 신체화 증상 + 부정  정서 0.97 0.85 ref 0.57 0.43

4. 인 계를 제외한 우울 증상 1.7 1.48 1.75 ref 0.75

5. 모든 우울 증상 2.26 1.97 2.32 1.33 ref

여가생활 

만족도

1. 우울 증상 없음 ref 0.68 0.45 0.42 0.33

2. 신체화 증상 1.46 ref 0.66 0.61 0.48

3. 신체화 증상 + 부정  정서 2.2 1.5 ref 0.92 0.72

4. 인 계를 제외한 우울 증상 2.39 1.63 1.09 ref 0.79

5. 모든 우울 증상 3.04 2.07 1.38 1.27 ref

<표 6> 잠재 이확률과 주요 변수 결과의 승산비(Odds Ratios) 
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AUDIT-K 척도의 요인구조 및 측정불변성 검증: 내포(nested) 모형 

비교를 위한 RMSEAD 지수의 활용을 중심으로

Validating the Factor Structure and Measurement Invariance of the AUDIT-K Scale: Focusing 

on the use of the RMSEAD index for nested model comparison.

박병선, 이선영(국립강릉원주대학교)

본 연구는 한국복지패널자료를 활용하여 AUDIT-K의 요인구조를 확인하고, 성별 및 연령대 집단별 측

정불변성과 종단적 측정불변성에 대한 검증을 통해 척도의 타당성과 활용성을 검증하기 위한 목적으로 수

행되었다. 이 과정에서 최근 주목받고 있는 RMSEAD를 활용하여 기존의 내포 모형의 비교 방식과의 어떠

한 차이가 있는지를 검증하였다. 분석에 활용된 자료는 4차년도 자료를 기준으로 16차년도 자료까지 사용

하였다. 본 연구의 주요 결과는 다음과 같다. 첫째, AUDIT-K는 2요인 및 3요인 구조 모두 적합한 것으로 

나타났다. 둘째, 성별 및 연령대 집단의 측정불변성은 약한불변성(Weak) 모형까지 유지되는 것으로 나타

났다. 셋째, 1년 간격의 5년간 종단적 측정불변성은 엄격한불변성(Strict) 모형까지 유지되었고, 4년 간격의 

13년간의 종단적 측정불변성은 강한불변성(Strong) 모형까지 유지되는 것으로 나타났다. 넷째, 내포 모형 

비교를 위한 △RMSEA와 RMSEAD를 비교하여 살펴보았을 때, 일부 모형의 비교에서 결과의 차이가 있음

을 확인하여 내포 모형 비교 기준의 적용에 있어 주의가 필요함을 제시하였다. 마지막으로 본 연구의 함

의와 한계를 제시하였다. 
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제1  서론

알코올사용장애는 반복적인 음주로 인하여 사회적 또는 직업상의 문제가 발생함에도 불구하고 음주를 

지속하는 알코올 남용과 내성과 금단증상이 있는 상태로 자기통제가 불가능한 알코올 의존을 포함하는 정

신장애이다(국립정신건강센터, 2021). 이러한 알코올 사용장애는 전 세계적으로도 질병에 따른 사회적 부

담과 관련한 가장 중요한 위험요소 중 하나이기 때문에 알코올의 사용을 정확하게 측정하고 잠재적인 알

코올 관련 문제를 조기에 선별하고 식별하는 것은 공공보건의 측면에서 상당히 중요하다고 할 수 있다

(Skogen et al., 2019). 

이러한 측면에서 1989년 세계보건기구(WHO)에서는 개인의 음주량 및 빈도, 음주로 인한 폐해 등을 다

면적으로 평가하여 알코올 사용의 문제를 선별해 내기 위하여 AUDIT(Alcohol Use Disorders 

Identification Test)라는 척도를 개발하여 보급하였다(Babor et al., 2001). 이 척도는 알코올 사용장애의 조

기 선별뿐 아니라 유해음주 및 위험음주 등을 선별할 수 있도록 10개의 문항(3개의 하위요인)으로 구성되

어 있으며, 다수의 국가에서 활용하고 있어 국제적으로도 비교가 가능한 척도로 알려져 있다(Erford et al., 

2021). 최근 AUDIT 척도의 활용 및 타당화에 관한 연구들에서 원척도가 제시한 3요인의 구조가 아닌 다

른 요인구조를 제안하는 연구가 증가하고 있으며, 다양한 집단에 관한 측정불변성에 관한 논의도 다수 제

시되는 등 척도의 타당화 및 활용성을 높이기 위한 노력들이 많이 이루어지고 있는 실정이다(Erford et 

al., 2021, Peng et al., 2012, Moehring et al., 2018, Skogen et al., 2019, Thorisdottir et al., 2020, Tuliao 

et al., 2016). 그러나 국내의 경우에는 AUDIT 척도에 대한 한국판 버전으로 AUDIT-K에 대한 신뢰도 및 

타당도를 검증한 이병욱 외(2000)의 연구를 제외하고는 척도의 타당화에 관한 체계적인 논의가 부족한 것

이 사실이다. 특히, 한국복지패널에서는 4차년도부터 AUDIT-K 척도를 활용하여 음주관련 사항을 지속적

으로 측정해오고 있지만 그동안 패널 자료를 활용한 AUDIT-K의 체계적인 타당화의 과정이 이루어지지 

못한 것으로 보인다. 이러한 측면에서 한국복지패널 자료를 활용한 AUDIT-K 척도의 요인구조 및 횡단적 

및 종단적 측정불변성에 관한 검증을 바탕으로 AUDIT-K의 국내 적용에 관한 타당성 및 활용성에 관한 

경험적 근거의 마련이 필요하다고 할 수 있다. 

한편, 구조방정식을 수행하는 과정에서 내포 모형을 비교하는 방법과 관련하여 카이제곱 차이 검증, 근

사 적합도 지수의 비교 등 다양한 논의들이 이루어지고 있으며 발전하고 있는데, 최근 RMSEA의 차이값

을 중심으로 모형을 비교하는 방법에 대한 한계를 지적하며 χ2 차이 검증 등을 고려한 RMSEA의 계산을 

통한 모형 비교를 시도하는 연구가 증가하고 있다(Brace, 2020, Lasker, J., 2022, Orjiakor et al., 2023, 

Savalei, et al., 2023). 초기 구조방정식 모형의 비교를 위해 사용되던 χ2 차이 검증 표본의 크기에 민감하

다는 문제를 가지고 있기 때문에 이 가지는 문제로 인하여 RMSEA와 CFI와 같은 근사적합도

(approximate fit) 지수를 활용한 모형의 비교가 증가하고 있다(Chen, 2007, Cheung and Rensvold, 

2002, Savalei, et al., 2023). 그러나 RMSEA와 CFI의 차이값을 중심으로 한 내포 모형의 비교 또한 일정한 

한계가 있음을 제시하며 χ2 차이 검증의 값과 자유도의 차이 등을 고려한 RMESA, 즉 RMSEAD를 활용한 

모형의 비교를 제안하였다(Brace, 2020). RMSEAD를 활용할 경우, 기존 RMSEA와 동일한 기준을 적용할 

수 있으며, CI(Confidence Interval)의 계산이 가능하다는 점 등과 같은 장점이 있어 χ2 및 RMSEA의 차이

를 중심으로 하는 분석의 한계를 극복할 수 있다고 하였다(Savalei, et al., 2023). 
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본 연구의 목적은 크게 두 가지로 제시할 수 있다. 첫째, 한국복지패널에서 음주와 관련된 사항을 측정

하기 위하여 사용되고 있는 AUDIT-K 척도의 요인구조, 성별 및 연령대별 집단에 따른 측정불변성, 단기 

및 장기적 측면의 종단적 측정불변성의 검증을 통해 척도의 타당성과 활용성을 경험적으로 확인하고자 한

다. 둘째, 구조방정식 모형 비교 및 측정불변성 검증과 같이 내포 모형에 대한 비교를 위해 현재까지 주로 

사용되고 있는 RMSEA 차이값과 최근에 제시된 RMSEAD값을 활용한 모형 비교의 차이점과 유용성 등 

모형 비교를 위해 사용되는 두 지수의 차이에 관한 경험적 확인을 목적으로 한다. 

제2  선행연구 고찰

1. AUDIT-K 척도  

개인의 음주와 관련한 음주량, 빈도, 음주로 인한 폐혜 등에 관해 평가를 할 수 있는 도구인 AUDIT는 

알코올 사용장애의 조기 선별뿐 아니라 유해 음주 및 위험 음주 등을 선별할 수 있는 도구이다(이분희 

외, 2014, Babor et al., 2001). AUDIT는 총 3개의 하위요인과 10개의 문항으로 구성되어 있는데, 1~3번 문

항은 음주 양과 빈도 등을 평가하며, 4~6번 문항은 알코올 의존과 관련된 증상을 평가하고, 7~10문항은 

음주와 관련하여 발생하는 폐해에 대해서 평가하도록 구성되어 있다(Babor et al., 2001). 특히, AUDIT는 

초기 개발 당시 6개국에 걸친 일차 의료환경을 고려한 비교 연구를 통해 개발되었으며, 국제 질병 분류

(ICD-10)의 기준에 따라 알코올 사용에 대한 스크리닝을 위한 국가 간 표준화 평가도구로서 활용되고 있

다(Erford et al., 2021). 더욱이 최근까지 40개 이상의 언어로 번역되어 사용되고 있으며, 청소년기부터 후

기 성인기까지의 다양한 연령 범주뿐 아니라 문화적 다양성, 간결성, 높은 정확도 등을 가진 아주 유용한 

척도라고 할 수 있다(Erford et al., 2021). 

이러한 AUDIT 척도의 요인구조 및 문항에 관한 선행연구를 살펴보면, 기존의 3요인의 10문항 척도

(Babor et al., 2001)와 더불어 원척도를 좀 더 간결하게 줄인 AUDIT-C(3문항)와 AUDIT-3(3번 문항 단독)

의 사용을 제안한 연구(Bush et al., 1998), AUDIT-PC(5문항)을 제안한 연구(Gomez et al., 2005), 

AUDIT-4(4문항)을 제안한 연구(Gual et al., 2002), AUDIT-8(8문항)을 제안한 연구(Paulus et al., 2023) 등 

그 문항의 수를 달리하여 측정에 활용되고 있을 뿐 아니라, 원척도 10문항의 요인 구조와 관련해서도 여

러 연구들에서 1요인 모형, 2요인 모형, 3요인 모형으로 구분하여 타당화를 시도한 결과 1요인(Skogen et 

al., 2019) 및 2요인(Erford et al., 2021, Peng et al., 2012, Moehring et al., 2018, Thorisdottir et al., 2020, 

von der Pahlen et al., 2008)과 3요인(Tuliao et al., 2016) 등 각각의 연구에서 서로 다른 모형이 지지되는  

등 일관된 결과를 보여주지 못하는 것으로 나타났다. 

국내에서는 최은진 외(2006)의 연구에서 처음 사용되었으며, 이후 일부의 연구에서 AUDIT-K에 대한 최

적 절단값(조근호 외, 2009), 신뢰도 및 타당도(이병욱 외, 2000), 위험음주에 대한 하위척도 비교(이분희, 

2014) 등의 검증을 통한 척도 연구가 진행된 바 있다. 비록 이병욱 외(2000)의 연구에서 AUDIT-K의 신뢰

도 및 타당도를 검증하였다고는 하나, 원척도(Babor et al., 2001)의 9번과 10번 문항에 대한 측정을 원척

도의 3점 척도가 아니라 다른 문항과 동일하게 5점 척도로 구성하여 검증을 실시하였기 때문에 원척도와 

정확하게 일치한다고 보기에는 어려움이 있다. 더욱이 앞서 제시한 국외의 다양한 축약형 척도 개발 및 

요인구조 검증 등과 관련된 선행연구들과 같이 AUDIT-K의 요인구조 등에 관한 체계적인 분석이 이루어
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졌다고 보기에는 어려움이 있다. 이에 본 연구에서는 한국복지패널 자료를 중심으로 선행연구에서 제시하

고 있는 AUDIT-K의 요인구조에 대한 분석을 통해 가장 적합한 요인구조 모형을 검증하고자 한다. 

2. 척도의 측정불변성

측정불변성(measurement invariance, MI)은 측정동등성(measurement equivalence) 혹은 측정비교가능성

(measurement comparability) 등의 용어로 혼용되어 사용되는데, 특정한 척도를 통해 해당 개념을 측정함

에 있어 문화, 지리적 지역, 국가, 시점, 언어, 데이터 수집 방법 등의 의미있는 비교 대상에 대해 동일한 

속성의 측정값을 보여주는 가와 관련된 것이다(Leitgöb et al., 2022). 즉, 동일한 척도를 활용하여 특정한 

집단 간의 횡단 및 종단적으로 측정된 점수를 집단 간 혹은 시점 간 비교를 위해서는 각 집단 및 시점에

서 측정된 값의 속성(구조와 의미 등)이 동일하게 나타나고 있음이 전제되어야 함을 의미한다. 구체적으로 

집단 간 비교를 위한 측정불변성이 확보되지 않았다는 것은 해당 척도의 의미와 구조가 비교하고자 하는 

각 집단에 따라 동일하게 나타나지 않기 때문에 실제적인 차이를 비교한다기 보다는 ‘젓가락과 포크’를 

비교하게 되는 오류를 범하게 된다(배성우 외, 2020, Chen, 2008, Horn and McArdle, 1992). 또한, 종단적 

측정불변성이 확보되지 않았다는 것은 해당 척도의 의미와 구조가 시간의 흐름에 따라 동일하게 나타나지 

않을 수 있음을 의미하고(Liu et al., 2017), 이는 결국 해당 척도로 측정된 값과 의미가 시간의 흐름에 따

른 진정한 변화(true change)를 반영하는 것인지를 명확하게 파악하기 어렵게 된다는 것을 의미한다

(Bertola et al., 2020, Widaman et al., 2010). 이러한 측정불변성을 검증하는 절차는 다양하게 제시되고 있

으나 일반적으로 측정불변성의 각 수준에 따른 제약되는 내용 및 비교 유형, 평가와 관련한 사항을 간략

히 정리하면 다음의 <표 1>과 같다. 

수준

(Invariance

level)

의미하는 바

(What it implies)

허용되는 그룹 간 비교 유형

(Type of comparison across 

groups allowed)

측정불변성 수준의 평가

(How the invariance level 

may be assessed)

Configural 

invariance 

그룹 간 동일한 항목과 동일한 구조 

설정
기준 모형

다중집단 확인적 

요인분석(MGCFA)의 모형 

적합성 기준에 따른 평가 

[Full or partial] 

Metric(Weak) 

invariance 

각 문항에 대한 그룹 간 동일한 

요인부하량 설정

(부분 메트릭불변성을 위해 동일한 

요인적재량을 가진 항목이 최소한 

2개 이상)

표준화되지 않은 

연관성(공분산, 관심 있는 

다른 이론적 구성과의 

표준화되지 않은 회귀 계수)

Configural invariance에 비해 

적합도가 크게 떨어지지 않음

[Full or partial] 

Scalar(Strong) 

invariance 

각 문항에 대한 그룹 간 동일한 

요인부하량 및 절편 설정

(부분 스칼라불변성을 위해 동일한 

요인 적재량 및 절편을 가진 항목이 

최소한 2개 이상)

표준화되지 않은 연관성 및 

잠재평균

[Full or partial] Metric(Weak) 

invariance에 비해 적합도가 

크게 떨어지지 않음

Strict invariance 
각 문항에 대한 그룹 간 동일한 

요인부하량, 절편 및 오차분산 설정

표준화되지 않은 연관성 및 

잠재평균

[Full or partial] Scalar(Strong) 

invariance에 비해 적합도가 

크게 떨어지지 않음

* Leitgöb et al.(2022)의 <표 1> 및 참조. 

<표 1> 측정불변성의 수  
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한편, AUDIT 척도의 측정불변성을 검증하는 연구로 국외에서는 몇몇 연구들이 확인되고 있으나(Erford 

et al., 2021, Peng et al., 2012, Moehring et al., 2018, Skogen et al., 2019, Thorisdottir et al., 2020, 

Tuliao et al., 2016), 국내에서는 거의 이루어지지 못한 것으로 보인다. 국외에서 분석된 측정불변성의 결

과를 간략히 정리하면 다음의 <표 2>과 같다. 각각의 연구에서 대상자는 서로 다르지만 성별(Peng et al., 

2012, Moehring et al., 2018, Skogen et al., 2019), 연령(Skogen et al., 2019), 인종(Erford et al., 2021, 

Tuliao et al., 2016) 등 다양한 측면에서의 측정불변성이 유지되고 있음을 보여주었다.

연구 대상
사례 

수 

통계프로그램

및 추정방식
측정불변성 검증 결과

Peng

 et al.(2012)

15개 국가

일반인 조사
27,478

Mplus /

WLSMV estimator

Canada 성별(2집단) Scalar invariance 유지

Sweden 성별(2집단) Scalar invariance 유지

Uganda 성별(2집단) Scalar invariance 유지

Tuliao

et al. (2016)

필리핀 대학생

미국 대학생

255

1,259

Mplus 6 /

MLR estimator

인종

(필리핀과 미국 2집단)
Metric invariance 유지

Moehring

et al.(2018)

EARLINT 

network data
28,345

Mplus 7.4 /

WLSMV estimator
성별(2집단) Strict invariance 유지

Skogen

et al.(2019)
노르웨이 국민 4,318

R /

semTools and 

lavaan packages

성별(2집단) Scalar invariance 유지

연령(65세 기준 2집단) Scalar invariance 유지

교육(4집단) Scalar invariance 유지

Thorisdottir

 et al.(2020)

케나다 퇴역 

군인
1,669

Amos 22 / 

ML estimation
PTSD 증상 유무(2집단) invariance 유지 안됨

Erford

et al.(2021)
대학생 4,756

Mplus 8.3 /

WLSMV estimator

인종

(라틴계와 비라틴계 2집단)
Scalar invariance 유지

학력

(학부와 대학원 2집단)
Configural invariance 유지

<표 2> AUDIT 척도의 측정불변성 선행연구

이상과 같은 AUDIT 척도에 대한 측정불변성에 관한 결과들이 척도의 사용에 관한 경험적 정보를 제공

해주지만, 국내의 경우에는 한국복지패널에서 AUDIT-K를 사용하여 음주문제를 오랫동안 측정하여 대규

모의 자료를 제공하고 있지만 척도의 요인구조에 관한 타당화가 적절하게 이루어지지 못한 것으로 보인

다. 더욱이 패널 종단 자료를 활용한 집단 간 비교 및 종단 연구들이 다양하게 이루어지고 있는 상황이지

만, 척도의 측정불변성에 대한 검증이 체계적으로 이루어져 있지 않은 상황이다. 이러한 측면에서 본 연구

에서는 한국복지패널 자료의 AUDIT-K 척도에 대하여 성별집단과 연령대집단을 중심으로 하는 측정불변

성 및 단기간 및 장기간에 대한 종단적 측정불변성에 대한 다양한 검증을 통해 척도의 타당성을 경험적으

로 확인하고자 한다. 

3. 내포 모형 비교를 한 RMSEAD 지수의 활용

일반적으로 측정불변성 검증과 같은 내포(nested) 모형에 대한 비교를 위하여 χ2의 차이를 활용하는 것

이 많이 알려져 있으나, χ2 차이 검증 방법이 표본의 크기에 민감하여 정확한 차이에 대한 검증이 어려움

이 있다는 것이 알려지며, 구조방적식 모형에 대한 모형적합도 지수의 차이값을 중심으로 비교하는 방법

이 제시되었다(Chen, 2007). 특히, 잠재변수를 활용하여 모형을 비교할 경우 가장 많이 사용되는 적합도 

지수인 RMSEA를 중심으로 두 모형 간 RMSEA의 차이값(이하 ∆RMSEA)을 활용한 모형의 비교가 많이 

이루어지고 있다(Ropovik, 2016, Table 1). 예를 들어, Model A와 Model B에 해당하는 RMSEA값을 각각 
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RMSEAA와 RMSEAB라고 할 때, ∆RMSEA=RMSEAB–RMSEAA라고 할 수 있으며, 두 모형의 비교 기준으

로 ∆RMSEA>.010(N≤300) 또는 .015(N>300)(표본 크기에 따라 다르게 적용함)이 일반적으로 적용되고 있

다(Chen, 2007). 그러나 최근 Savalei et al.,(2023)의 연구에서 내포 모형의 비교에서 활용되는 ∆RMSEA의 

값에 대한 몇 가지의 단점을 밝히며 RMSEAD의 사용을 제안하고 있는데, 해당 연구에서 제시한 △

RMSEA의 단점으로 첫째, 기존 RMSEA 지수의 컷오프 기준을 적용할 수 없으며, 다만, 별도의 컷오프 기

준을 제안한 연구는 있다(Chen, 2007), 둘째, CI값을 구하는 것이 어려우며(Lai, 2020), 작은 표본의 컷오프

에 의존하는 연구의 경우 사례수의 변화를 과도하게 해석할 수 있다. 셋째, 가장 중요한 부분으로 내포 모

형을 비교함에 있어 ∆χ
2(두 모형간 χ2값의 차이)값과 ∆df(두 모형간 자유도 차이)가 유사하게 변화될 때 

초기 자유도가 크면 ∆RMSEA가 작아지는 등 민감도가 부족한 경우가 있다고 제시하며, 이러한 한계를 

어느 정도 극복할 수 있는 지수로서 RMSEAD 사용을 제안하였다(Savalei, et al., 2023; 10-15p).

내포 모형의 비교를 위해 제안된 RMSEAD를 살펴보면 다음과 같다. 앞선 예와 같이, Model A의 주요 

값을 χ2
A, dfA라고 하고 Model B의 주요 값에 대해 χ2

B, dfB라고 할 때, RMSEAD의 계산식은 아래와 같다

(Savalei, et al., 2023 및 https://rpubs.com/JLLJ/SBFNMC 참조). 

이렇게 계산된 RMSEAD는 Model B에서 얻게 되는 추가 자유도에 따른 Model B의 제약조건에 의해 나

타나는 추가적인 부적합의 정도로 해석될 수 있으며, 기존에 사용되는 RMSEA의 적합도 기준을 그대로 

활용할 수 있다. 이 과정에서 D<dfD일 경우 RMSEAD는 0의 값을 가지게 된다(Savalei, et al., 2023). 

실제 Savalei, et al.(2023)의 연구에서는 과거에 분석된 연구의 결과를 토대로 측정불변성의 분석을 위한 

모형의 비교를 위하여 ∆RMSEA를 활용하였을 때와 RMSEAD를 활용할 때 최종적인 결론을 내림에 있어 

일부 차이를 보일 수 있음을 제시하고 있다(Savalei, et al., 2023; 참조 15-19p). 이에 본 연구에서는 내포 

모형의 비교에 있어 주로 사용되었던 ∆RMSEA와 최근 주목받고 있는 RMSEAD의 비교를 바탕으로 

AUDIT-K 척도의 측정불변성 모형의 선택에 있어서 어떠한 차이가 있는지를 경험적으로 살펴보고자 하였

다. 

제3  연구방법

1. 분석자료

본 연구에서 사용된 자료는 한국복지패널 자료로 2006년을 시작으로 매년 패널에 대한 조사가 진행되

고 있으며, 2023년 현재 17차 자료까지 공개되어 있다. 본 연구에서는 AUDIT-K 척도를 처음 사용하고 있
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는 2009년의 4차년도 자료를 기준으로 척도에 응답한 6,639명의 자료를 활용하였다. 또한, 종단적 측정불

변성의 검증을 위하여 4차년도를 기준으로 1년 단위 5개년도(4, 5, 6, 7, 8차 data)와 4년 단위 5개년도(4, 

7, 10, 13, 16차 data)의 분석을 위하여 각 분석 년도에 해당하는 AUDIT-K 척도에 대해 모두 응답한 대상

자 각 2,828명과 1,426명의 자료를 사용하였다. 각 분석에 사용된 연구대상자의 구체적인 인구사회학적 특

성은 <표 4>에 제시하였다. 

2. AUDIT-K 척도

한국복지패널에서 사용 중인 AUDIT-K 척도는 세계보건기구에서 제공하는 AUDIT(Alcohol Use 

Disorder Identification Test) 척도(Babor et al., 2001)를 최은진 외(2006)가 번역한 것으로 문제 음주와 알

코올 의존에 관한 사항에 관한 10개의 문항으로 구성되어 있다. 척도를 통해 지난 1년간 개인이 경험한 

음주의 빈도와 양, 알코올 의존증세, 음주와 관련된 문제의 세 영역으로 나누어 측정하고 있는데, 해로운 

음주행동 영역의 3문항(음주의 빈도, 음주량, 고위험 음주의 빈도), 알코올 의존 영역의 3문항(음주에 대한 

통제력 상실, 음주에 대한 증대된 동기, 해장술), 위험한 음주 영역 4문항(음주 후 후회감, 취중의 일을 기

억 못함, 음주관련 상해, 음주관련 문제 경험)으로 구성되어 있다(최은진 외, 2006). 1~8번 문항은 5점 척

도로 측정되어 있으며, 9~10번 문항은 3점 척도로 측정하도록 되어 있다. 본 연구에서 사용된 년차별 척

도의 내적일관성 분석 결과, 4차년도의 Cronbach’s α=.892, 5차 .788, 6차 .798, 7차 .802, 8차 .780, 10차 

.778, 13차 .766, 16차 .768로 나타났다. 

3. 분석방법

1) 요인구조 분석

본 연구에서는 초기 AUDIT-K 척도의 요인구조에 대하여 확인적 요인분석을 실시하여, 분석하고자 하

는 자료와 가장 잘 부합하는 요인모형을 확인하였다. 선행연구를 통해 알려져 있는 요인구조는 아래와 같

이 1요인, 2요인, 3요인으로 구분할 수 있다(Erford et al., 2021, Moehring et al., 2018, Skogen, et al., 

2019, Tuliao et al., 2016, Thorisdottir et al., 2020, von der Pahlen et al., 2008).

① 1요인 모형은 10개 문항이 단일요인으로 구성되어 있음을 가정한다. 

② 2 요인 모형은 요인 1(1, 2, 3번 문항)과 요인 2(4, 5, 6, 7, 8, 9, 10번 문항)의 2 요인 구조로 구성되

어 있음을 가정한다.

③ 3 요인 모형은 요인 1(1, 2, 3번 문항)과 요인 2(4, 5, 6번 문항), 요인 3(7, 8, 9, 10번 문항)의 3개 요

인으로 구성되어 있음을 가정한다. 

2) 측정불변성 검증

AUDIT-K 척도의 측정불변성은 4차년도 자료를 기준으로 성별집단 및 연령대집단으로 구분하여 살펴보

고자 하였다. 성별집단의 경우, 남자집단 및 여자집단으로 구분하였고, 연령대집단의 경우 일반적으로 노

인을 구분하는 65세를 기준으로 65세 미만과 65세 이상으로 집단을 구분하였다. 

측정불변성의 분석을 위하여 앞선 요인구조의 분석 결과를 바탕으로 가장 적합하게 나타나고 있는 요

인구조 모형에 대하여 기저모형의 분석을 통해 각 집단별 요인구조 모형의 적합성을 검토한 후, 다집단 

확인적 요인분석을 통해 형태불변성(configural), 약한불변성(Weak), 강한불변성(Strong), 엄격한불변성



370 2023년 한국복지패널 학술대회

(Strict)의 단계로 각 모형의 분석을 실시하였다(Byrne and Stewart, 2006, Lasker, 2022, Leitgöb et al., 

2022, Millsap and Yun-Tein, 2004, Schmitt and Kuljanin, 2008; Vandenberg and Lance, 2000). 

3) 종단적 측정불변성 검증

종단적 측정불변성은 AUDIT-K 척도가 처음으로 사용된 4차년도를 기준으로 5개년도의 자료에 대한 분

석을 실시하였는데, 1년 간격의 5개년도(4, 5, 6, 7, 8차 data)와 4년 간격의 5개년도(4, 7, 10, 13, 16차 

data)로 구분하여 단기적 및 장기적 측면에서의 종단적 측정불변성에 대한 검증을 각각 실시하였다. 

종단적 측정불변성의 분석의 경우에도 앞선 요인구조 분석 결과 가장 적합하게 나타난 요인구조 모형

에 대하여 분석하고자 하는 5개 시점의 하위요인 및 측정 문항을 모두 투입한 연구모형에 대하여 형태불

변성(configural), 약한불변성(Weak), 강한불변성(Strong), 엄격한불변성(Strict)의 단계로 각 모형의 분석을 

실시하였다(Liu et al., 2017, Mackinnon et al., 2022, Millsap, 2010, Millsap and Cham, 201, Newsom, 

2015, Pitts et al., 1996, Widaman et al., 2010).

4) 자료의 분석 및 모형 비교

본 연구에서는 연구대상자의 인구사회학적 특성 및 주요 변수의 특성에 관한 분석을 위하여 SPSS 24.0

을 사용하였고, 주요 요인구조 모형 및 측정불변성의 검증을 위하여 Mplus 8.4 프로그램의 MLR(강건한 

최대우도 추정, Robust Maximum Likelihood Estimation) 추정 방식을 사용하였으며(Hricovec et al., 2023, 

Muthén and Muthén, 2019, Tuliao et al., 2016), RMSEAD의 분석 및 CI값의 분석을 위해서 R-project 

Version 4.3.1과 lavaan packages를 활용하였다. 

AUDIT-K 척도의 요인구조에 대한 모형의 비교를 위하여 AIC(Akaike Information Criterion)와 

BIC(Bayesian Information Criterion)을 사용하여 비교하였으며, 두 지수의 값이 낮을수록 더 적합하다고 

볼 수 있다(Burnham and Anderson, 2004). 다음으로 AUDIT-K 척도의 측정불변성 및 종단적 측정불변성 

모형의 비교를 위하여 현재 많이 사용되고 있는 RMSEA(△RMSEA)값의 차이와 더불어 RMSEAD를 활용

하여 각 모형의 차이를 비교함으로써 내포 모형의 비교에 더 적합한 것으로 제시되고 있는 RMSEAD에 대

한 활용성 여부에 대해 확인하고자 하였다. 본 연구의 분석에 사용된 사례 수가 크다는 것으로 반영하여 

∆RMSEA>.015를 기준으로 모형의 적합 여부를 판단하였다(Chen, 2007). 또한, RMSEAD의 경우 기존 

RMSEA 적합도 지수의 기준인 0.05이하일 때 좋은 적합도(close fit), 0.05-0.08은 괜찮은 적합도(fair fit), 

0.08-0.10은 좋지 않은 적합도(mediocre fit), 0.10이상은 심각하게 좋지 않은 적합도(poor fit)로 판단할 수 

있으며, RMSEA 및 RMSEAD의 CI는 90%의 수준에서 검정하였다(Browne and Cudeck, 1992, Kline, 2023, 

Savalei, et al., 2023). 

제4  연구결과

1. 인구사회학  특성 

본 연구의 분석에 사용된 연구대상자의 인구사회학적 특성은 다음의 <표 3>과 같다. 
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항목 구분

요인구조 및

 측정불변성 사례

N=6,639

종단적 측정불변성 사례

4-8차

n=2,828

4-16차

n=1,426

성별
남성 3,930(59.2) 2,052(72.6) 1,093(76.6)

여성 2,709(40.8) 776(27.4) 333(23.4)

연령
M=46.60세(SD=16.35세) 

최소 17세, 최대 98세

M=46.24세(SD=14.66세) 

최소 18세, 최대 87세

M=44.16세(SD=12.62세) 

최소 18세, 최대 84세

결혼상태

유배우 4,448(67.0) 2,051(72.5) 1,071(75.1)

사별 449(6.8) 110(3.9) 30(2.1)

이혼 281(4.2) 144(5.1) 69(4.8)

별거 60(0.9) 32(1.1) 15(1.1)

미혼 1,394(21.0) 489(17.3) 241(16.9)

기타 5(0.1) 2(0.1) -

학력

초등학교 졸업 이하 1,268(19.1) 421(14.9) 155(10.9)

중학교 졸업 669(10.1) 312(11.0) 144(10.1)

고등학교 졸업 2,305(34.7) 1,074(38.0) 576(40.4)

대학교 졸업 이상 2,397(36.1) 1,021(36.1) 551(38.6)

<표 3> 연구 상자의 인구사회학  특성
                      (n, %)

2. AUDIT-K의 확인  요인분석 결과 

선행연구에서 제시된 AUDIT-K 척도의 요인구조 모형을 바탕으로 확인적 요인분석을 실시한 결과를 다

음의 <표 4>에 제시하였다. 1요인 모형의 경우 모형적합도가 수용가능한 수준에 있지 않은 것으로 나타났

으나, 2요인 모형과 3요인 모형은 모형적합도가 수용가능한 수준에 있는 것으로 나타났다. 그리고 AIC와 

BIC의 값 또한 1요인 모형에 비해 2요인 모형과 3요인 모형의 값이 낮은 것으로 나타났다. 따라서 최종 

모형으로 2요인 모형과 3요인 모형을 선택할 수 있는데, AIC와 BIC의 값에서 차이가 있기는 하지만 본 

연구에서는 선행연구에서도 최종 모형으로 다수 채택된 2요인 모형을 최종 모형으로 선택하였다1)(Erford 

et al., 2021, Moehring et al., 2018, Thorisdottir et al., 2020, von der Pahlen et al., 2008). 

척도 모형 χ
2 df CFI TLI SRMR RMSEA (90% CI) AIC BIC

AUDIT-K

(N=6,639)

1 factor 2504.467 35 .787 .726 .067 .103[.100, .107] 136015.765 136219.787

2 factor 430.658 34 .966 .955 .033 .042[.038, .046] 131631.147 131841.969

3 factor 389.703 32 .969 .957 .031 .041[.037, .045] 131540.337 131764.761

<표 4> AUDIT-K 척도의 요인모형에 한 모형 합도

1) 상대적으로 더 복잡한 3 factor 모형의 전체 적합도(df=32)가 이보다 간명한 2 factor 모형(df=34)의 적합도보다 더 높은 것은 

예상 가능한 일이며, 복잡한 모형이 갖는 적합도 상의 이점이 AIC의 산출 과정에서 자유 모수가 많음으로 인해 받는 불이익

을 상쇄시킬 만큼 크거나, BIC에서 사례 수를 가중치로 한 불이익을 상쇄시킬 만큼 크다고 볼 수 없다고 판단하였기 때문에 

AIC와 BIC 값이 약간 높음에도 불구하고 2 factor 모형을 선택하였다(Kline, 2023). 이는 AIC 및 BIC에 기초하여 모형을 선택

하는 경우 표집 오차가 많이 개입하게 되는데, BIC의 경우 사례 수가 커짐에 따라 표집오차가 증가하기 때문에 다양한 사례수

에 대해 모형의 적합성이 다르게 나타날 수 있어 주의를 요한다는 점을 고려하였다(Ptrsvhrt and Merkle, 2012). 
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3. 기 모형 검토 

측정불변성에 관한 검증을 위하여 기저모형의 적합도에 관한 분석을 실시한 결과가 다음의 <표 5>에 

제시되었다. 기저모형은 앞서 가장 적합한 요인모형으로 선택된 2요인 모형을 기준으로 하였다. 성별을 기

준으로 남성과 여성 집단 모두와 연령대를 기준으로 65세 미만과 65세 이상 집단에 대하여 각각 확인적 

요인분석한 결과, 모든 집단에서 요인구조모형의 적합도가 수용가능한 수준으로 나타나 측정불변성 분석

이 가능함을 확인하였다. 

구분
Model fit index

χ
2 df CFI TLI SRMR RMSEA (90% CI)

AUDIT-K

(N=6,639)

성별
남성 (n=3,930) 424.855 34 .949 .932 .041 .054[.050, .059]

여성 (n=2,709) 93.342 34 .976 .968 .028 .025[.019, .032]

연령대
65세 미만 (n=5,417) 370.431 34 .967 .957 .033 .043[.039, .047]

65세 이상 (n=1,222) 58.184 .34 .984 .979 .030 .024[.013, .034]

<표 5> 측정불변성의 기 모형 검토

다음으로 종단적 측정불변성 검증을 위하여 기저모형에 대한 분석을 실시하였는데, 구체적으로 단기적 

종단측불변성을 검증하는 1년 간격의 5개년 자료(4, 5, 6, 7, 8차)와 4년 간격의 5개년 자료(4, 7, 10, 13, 16

차)에 대하여 2요인 모형에 대한 확인적 요인분석을 실시하였다. <표 6>에 제시된 바와 같이, 각 시점에 

해당하는 요인구조 모형에 대한 모형적합도 지수는 모두 수용가능한 수준으로 나타나 종단적 측정불변성

에 대한 분석이 가능함을 확인하였다. 

구분
Model fit index

χ
2 df CFI TLI SRMR RMSEA (90% CI)

AUDIT-K

4-8차

(5 wave)

n=2,828

4차 310.727 34 .948 .931 .041 .054[.048, .059]

5차 285.039 34 .939 .919 .044 .051[.046, .057]

6차 264.023 34 .952 .937 .041 .049[.044, .054] 

7차 270.161 34 .947 .930 .042 .050[.044, .055]

8차 249.789 34 .948 .931 .045 .047[.042, .053]

4-16차

(5 wave)

n=1,426

4차 219.710 34 .938 .918 .045 .062[.054, .070]

7차 155.509 34 .945 .927 .044 .050[.042, .058]

10차 174.621 34 .941 .922 .046 .054[.046, .062]

13차 113.197 34 .962 .949 .040 .040[.032, .049]

16차 119.175 34 .956 .942 .048 .042[.034, .050]

<표 6> AUDIT-K 척도의 종단  측정불변성에 한 기 모형 검토

4. 측정불변성 검증 

성별(남성, 여성)과 연령대(65세 미만, 65세 이상) 집단을 기준으로 측정불변성 검증을 실시한 결과가 다
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음의 <표 7>에 제시되어 있다. 구체적으로 성별 집단의 측정불변성의 분석결과, △RMSEA>.015를 기준으

로 할 경우, 형태불변성과 약한불변성 모형 간 △RMSEA=.000이고, 약한불변성과 강한불변성 모형 간 △

RMSEA=.026으로 나타나 약한불변성(Weak)까지 유지되는 것으로 나타났다. 그리고 RMSEAD와 CI값을 기

준으로 할 경우 약한불변성과 강한불변성 모형 간 RMSEAD=.155와 CI의 상한 값이 괜찮은 적합도(fair fit)

의 수준인 .08을 넘어서는 것으로 나타나 좋은 적합도를 보인다고 볼 수 없기 때문에 약한불변성(Weak)까

지 유지되는 것으로 해석할 수 있어 두 결과가 동일한 것으로 나타났다. 

다음으로 연령대 집단의 경우, 형태불변성과 약한불변성 모형 간 △RMSEA=-.002이고, 약한불변성과 강

한불변성 모형 간 △RMSEA=.013으로 나타났고, 강한불변성과 엄격한불변성 모형 간 △RMSEA=.002로 나

타나 엄격한불변성(Stirct)까지 유지되는 것으로 나타났으나, RMSEAD의 경우 약한불변성과 강한불변성 모

형 간 RMSEAD가 .100이었고 CI의 상한 값이 .08을 넘어서고 있어서 약한불변성(Weak invariance) 모형까

지 유지되는 것으로 나타나 △RMSEA를 중심으로 한 비교와 차이를 보이는 것으로 확인되었다. 

Invariance model

Model fit index Model comparison

χ
2 df CFI SRMR RMSEA TD dfD △RMSEA RMSEAD

90% CI 

for RMSEAD

성별

Configural 400.878 68 .960 .036 .038 - - - - -

Weak 440.328 76 .956 .047 .038 39.45 8 0.000 0.034 [.026, .042]

Strong 1257.791 86 .859 .148 .064 817.463 10 0.026 0.155 [.148, .162]

Strict 2986.306 96 .652 .291 .095 1728.515 10 0.031 0.227 [.220, .234]

연령대

Configural 378.103 68 .970 .033 .037 - - - - -

Weak 392.875 76 .970 .039 .035 14.772 8 -0.002 0.016 [.006, .030]

Strong 736.860 86 .938 .060 .048 343.985 10 0.013 0.100 [.093, .107]

Strict 890.899 96 .924 .070 .050 154.039 10 0.002 0.066 [.059, .073]

<표 7> AUDIT-K 척도의 측정불변성 검증  모형 비교 (N=6,639)

5. 종단  측정불변성 검증 

종단적 측정불변성을 검증하기 위하여 각 모형에 대한 분석을 위해서 기준이 되는 아무런 제약이 없고 

형태가 같다고 보는 형태불변성(Configural invariance) 모형을 시작으로, 요인부하량에 대한 제약을 설정

하는 약한불변성(Weak invariance), 절편에 대한 제약을 설정하는 강한불변성(Strong invariance), 오차분

산에 대한 제약을 설정하는 엄격한불변성(Strict invariance) 모형 순서로 각각의 제약을 설정하는 모형에 

대한 분석을 순차적으로 실시하였다. 본 연구에서는 단기적 측면의 종단적 측정불변성 검증을 위하여 4

차~8차까지 1년 간격의 5개 wave(총 5년)를 중심으로 한 모형(LMI-model 1)과 장기적 측면의 종단적 측

정불변성 검증을 위하여 4차~16차까지 4년 간격의 5개 wave(총 13년)를 중심으로 한 모형(LMI-model 2)

으로 구분하여 분석을 실시하였다. 이러한 종단적 측정불변성의 분석에 사용된 자료는 AUDIT-K 질문에 

대해 분석 대상이 되는 5개 wave 모두 응답한 대상자로 LMI-model 1에서 2,828 case가 사용되었고, 
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LMI-model 2에서 1,426 case가 사용되었으며, 구체적인 대상자 각각의 인구사회학적 특성은 <표 4>에서 

확인할 수 있다. 

주요 분석 결과는 다음의 <표 8>과 같다. 먼저 4차년도에서 8차년도까지 1년 간격의 자료에 대한 종단

적 측정불변성 LMI-model 1을 검증한 결과, △RMSEA이 각각 .000, .001, .002으로 △RMSEA>.015를 기준

을 넘어서지 않아 엄격한불변성(Strict) 모형까지 유지되는 것으로 나타났고, RMSEAD와 CI값을 기준으로 

할 경우 RMSEAD가 .044, .052, .066이고 CI의 상한 값이 괜찮은 적합도(fair fit)의 수준인 .08을 넘어서지 

않은 것으로 나타나 좋은 적합도를 보인다고 볼 수 있어 엄격한불변성(Stirct) 모형까지 유지되는 동일한 

결과를 보이는 것으로 나타났다. 

다음으로 4차년도에서 16차년도까지 4년 간격의 자료에 대한 종단적 측정불변성 LMI-model 2를 검증

한 결과, △RMSEA이 각각 .001, .001, .012로 엄격한불변성(Strict) 모형까지 유지되는 것으로 나타났고, 

RMSEAD와 CI값을 기준으로 할 경우 강한불변성과 엄격한불변성 모형 간 RMSEAD=.152이고 CI의 상한 

값이 .08을 넘어서고 있어 강한불변성(Strong) 모형까지 유지되는 것으로 나타나 △RMSEA를 중심으로 한 

비교와 차이가 있는 것으로 확인되었다.

이상의 결과를 종합하면, AUDIT-K척도의 경우 단기적으로는 5년부터 장기적으로 13년에 걸친 종단적 

측정불변성이 엄격한불변성 및 강한불변성 모형까지 유지되는 것으로 나타났기 때문에 본 척도를 사용하

여 단기 혹은 장기적인 반복측정에 사용 가능한 척도임을 경험적으로 확인하였다. 다만, 모형의 비교에 있

어 △RMSEA와 RMSEAD를 비교한 결과에서 일부 차이가 있는 것이 확인되어, 내포 모형(nested model)

의 비교에 있어 비교의 기준 적용에 대한 좀 더 세밀한 주의가 필요하다고 하겠다. 

Invariance model

Model fit index Model comparison

χ
2 df CFI SRMR RMSEA TD dfD △RMSEA RMSEAD

90% CI 

for RMSEAD

LMI-model 1

4-8차

(5 wave)

n=2,828

Configural 2646.585 1030 .956 .056 .024 - - - - -

Weak 2743.505 1062 .955 .059 .024 96.92 32 0.000 0.027 [.022, .031]

Strong 3016.922 1094 .948 .060 .025 273.417 32 0.001 0.052 [.047, .056]

Strict 3556.767 1134 .935 .064 .027 539.845 40 0.002 0.066 [.063, .070]

LMI-model 2

4-16차

(5 wave)

n=1,426

Configural 2014.417 1030 .948 .057 .026 - - - - -

Weak 2136.012 1062 .943 .061 .027 121.595 32 0.001 0.044 [.038, .051]

Strong 2340.884 1094 .934 .062 .028 204.872 32 0.001 0.062 [.055, .068]

Strict 3701.087 1134 .865 .078 .040 1360.203 40 0.012 0.152 [.147, .158]

<표 8> AUDIT-K 척도의 종단  측정불변성 검증  모형 비교

제5  논의  결론

본 연구에서는 한국복지패널 자료를 활용하여 AUDIT-K 척도의 요인구조, 성별 및 연령대별 집단에 따
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른 측정불변성 및 종단적 측정불변성의 검증을 통해 척도의 타당성과 활용성을 검토하고자 하였으며, 이 

과정에서 모형의 비교를 위하여 최근 주목받고 있는 RMSEAD를 활용하여 기존의 모형 비교 방식과의 어

떠한 차이가 있는지를 검증하였다. 

주요 연구 결과와 함의를 정리하면 다음과 같다. 첫째, 한국복지패널 4차년도 자료를 중심으로 살펴본 

AUDIT-K 척도의 요인 구조는 원척도에서 제시하는 3요인의 구조와 2요인 구조 모두 적합한 것으로 나타

나 음주 행동과 위험한 음주 등 음주문제에 관한 분석에서 두 요인 모형 모두 활용될 수 있음을 확인하였

다. 그러나 본 연구에서는 앞서 제시한 바와 같이 3요인 모형(Babor et al., 2001)보다는 조금 더 간명하고 

다수의 연구에서 더 적합한 것으로 제시된 2요인 모형(Erford et al., 2021, Peng et al., 2012, Moehring et 

al., 2018, Thorisdottir et al., 2020, von der Pahlen et al., 2008)을 최종 모형으로 선택하여 이후 측정불변

성에 대한 분석을 실시하였다. 

둘째, AUDIT-K 척도의 성별과 연령대 집단 간 측정불변성 검증 결과, 성별 및 연령대 집단 모두 약한

불변성(Weak) 모형까지 유지되는 것으로 나타났다. 이러한 결과는 성별집단 및 연령집단에 대한 강한불변

성 모형까지 유지되는 것으로 나타난 선행연구의 결과와는 일부 차이가 있었다(Peng et al., 2012, 

Moehring et al., 2018, Skogen et al., 2019). 일반적으로 잠재변수 사이의 공분산과 표준화되지 않은 회귀

계수를 비교할 수 있기 위해서는 약한불변성 모형까지는 유지되어야 하기 때문에 AUDIT-K 척도의 경우 

측정불변성이 유지된다고 할 수 있다. 다만, 평균을 비교하기 위해서는 강한불변성(Strong)까지 유지되어 

한다는 것이 일반적인 기준(Leitgöb et al., 2022)이기 때문에 AUDIT-K 척도를 활용하여 잠재평균을 비교

하기에는 어려움이 있다고 할 수 있다. 

셋째, 종단적 측정불변성 검증 결과, 1년 간격의 자료에 대한 종단적 측정불변성 LMI-model 1에서는 

엄격한불변성(Strict) 모형까지 유지되는 것으로 나타났으며, 4년 간격의 자료에 대한 종단적 측정불변성 

LMI-model 2는 강한불변성(Strong) 모형까지 유지되는 것으로 나타났다. 현재까지 종단적 측정불변성에 

관한 선행연구가 이루어지지 않아 직접적인 비교를 할 수는 없지만, AUDIT-K가 단기 혹은 장기적인 반

복측정에 사용 가능한 척도임을 경험적으로 확인하였다. 이러한 결과는 최근 패널 자료와 확대로 인한 종

단 연구의 증가를 고려할 때, AUDIT-K를 통해 측정된 값의 의미와 구조가 시간이 흐름에 따라 변하지 

않음을 보여주기 때문에 종단 연구에서 충분히 활용될 수 있음을 시시한다(Liu et al., 2017). 

넷째, 내포 모형 비교를 위한 △RMSEA와 RMSEAD의 차이를 중심으로 살펴봤을 때, 성별집단은 동일

하게 나타났으나 연령대 집단의 경우 결과에서 차이가 있었다. 즉, 연령대 집단의 측정불변성 분석에서 △

RMSEA를 통해 비교할 경우 엄격한 불변성까지 유지되었으나 RMSEAD를 적용할 경우 약한불변성 모형

까지 유지되는 것으로 나타났다. 또한, LMI-model 2의 검증 결과에서도 △RMSEA를 통해 비교할 경우 

엄격한 불변성까지 유지되었으나 RMSEAD를 적용할 경우 강한불변성 모형까지 유지되는 것으로 나타나 

결과에 있어 차이가 있었다. 이러한 분석 결과는 어떠한 모형 비교의 기준을 활용하느냐에 따라 최종적인 

결과가 다르게 해석될 수 있음을 경험적으로 보여준 것이라고 할 수 있다. 즉, 앞서 제시한 바와 같이 초

기 자유도가 클 경우 △RMSEA가 작아지는 등의 한계가 있을 수 있음을 인정한다면, 이러한 한계를 일부

보완해줄 수 있는 RMSEAD를 활용한 모형의 비교 결과를 받아들이는 것이 합리적이라고 할 수 있겠다

(Brace, 2020, Savalei, et al., 2023). 다만, 내포 모형의 비교에 있어 RMSEAD가 △RMSEA보다 한계가 적

고 유용하게 활용될 수 있지만, 분명한 것은 RMSEAD 또한 한계가 없는 것은 아니며, 기존 RMSEA 지수

가 갖는 한계를 그대로 계승하고 있는 것들이 있기 때문에 완전하다고 볼 수는 없다(Savalei, et al., 2023; 
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p.25-28참조). 따라서 모형의 적합성을 비교하는 많은 지수들이 처음 만들어진 이후 여러 연구자들에 의해 

지속적으로 개선이 이루어져 왔으며, 현재도 이루어지고 있기 때문에 새롭게 확장되고 정의되는 적합도 

지수를 적절히 활용하여 구조방정식 모형의 비교를 실시하는 것이 바람직하다고 할 수 있겠다. 

마지막으로 본 연구의 한계는 다음과 같다. 첫째, 본 연구의 분석에 활용된 한국복지패널 자료가 대표

성을 가지는 우수한 패널자료라고 하더라도 모든 인구집단에 일반화하기에는 일부 제약이 있을 수 있다. 

둘째, 본 연구에서는 장기적인 측면에서의 측정불변성을 모형의 복잡성을 고려하여 4년 단위로 측정된 값

을 중심으로 분석하였으나, 향후 분석에서는 측정시점을 모두 고려한 종단적 측정불변성에 대한 검증이 

이루어질 때 더 정확한 결과를 얻을 수 있을 것으로 기대된다. 셋째, 본 연구에서는 내포모형을 비교하기 

위한 지수로서 많이 사용되는 CFI 지수를 확인하지는 않았는데, 그 이유는 CFI또한 RMSEA와 유사한 한

계가 있다는 점을 고려하였다(Savalei, et al., 2023; p.29-31 참조). 추후 CFI의 정확한 활용에 관한 경험적 

연구들이 확대될 경우 추가적으로 고려해볼 필요도 있다. 
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행위자-상대방 상호의존 모형을 활용하여





1인 가구여부가 성인 장애인의 행복감 변화궤적에 미치는 영향: 
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이병화, 신서우(경기복지재단)

본 연구는 성인장애인 1인 가구 여부와 행복감, 여가생활만족도의 종단적 변화궤적 및 상호관련성을  

검증하는데 목적이 있다. 이를 위해 한국복지패널 12차 자료부터 17차 년도 자료를 활용하여 병렬과정 잠

재성장모형 분석을 실시하였다. 이에 따른 주요결과는 다음과 같다. 첫째, 1인 가구 성인 장애인이 다인 

가구보다 행복감 평균이 낮았고 시간의 흐름에 따라 상승하는 것으로 나타났으며  다인 가구보다 여가생

활만족도 평균이 낮았고, 시간의 흐름에 따라 감소하는 것으로 나타났다. 둘째, 여가생활만족도 변화율이 

큰 성인 장애인이 그렇지 않은 성인 장애인보다 행복감 변화율이 작고, 행복감 변화율이 큰 성인 장애인

이 그렇지 않은 성인 장애인보다 여가생활만족도 변화율이 작은 것으로 나타났다. 셋째, 다인가구 성인 장

애인이 1인 가구 성인 장애인보다 여가생활만족도를 매개하여 행복감이 더 빠르게 증가하는 것으로 나타

났다. 

주요용어: 장애인, 1인 가구, 여가생활만족도, 행복감, 병렬과정 잠재성장모형

Ⅰ. 연구의 배경  목

경제수준이 향상됨에 따라서 현대인은 물질적인 기본적 생활 조건보다는 주관적 행복한 삶의 질에 더 

관심을 가지고 있다. 자신들만의 행복한 삶을 추구하기 위해 새로운 배움에 도전하거나, 전원주택 등 새

로운 주거공간을 마련하여 그 곳에서 또 다른 생활을 하는 등 이전과 달리 다양한 삶의 모습을 볼 수 있

다. Veenhoven(1990; 1997)은 “행복이란 개인이 스스로의 전반적 삶의 질을 평가하는 지표”라고 하였으

며, 여타의 학자들은 웰빙(well-being), 삶의 질(quality of life), 삶의 만족도(life-satisfaction), 기쁨(pleasure) 

등 다양한 용어로 사용하고 있다(이현국·이민아, 2014; 이명우 외, 2016). 

최근 1인 가구의 증가(비장애인 2017년 28.6%, 2020년 31.7%, 2022년 34.5%. 장애인 26.4%, 2020년 

27.2%)는 주관적 행복감(=삶의 질)을 위협하고 있다. 특히 중고령장애인 1인가구의 삶의 만족도는 중고령

장애인 다인가구의 삶의 만족도에 비해 유의미하게 낮은 수준이며(Lim et al ., 2017), 1인 가구는 다인가

구와 달리, 사회활동 참여나 종교생활과 같이 타인을 만나 관계를 나눌 수 있는 요인이 삶의 만족도에 중

요한 요인이라고 하였다(Lim et al ., 2017; Park, 2018; 이종남, 2020). 

또한, 평균 수명의 연장에 따라 주관적 행복에 대한 관심으로 여가활동의 중요성이 부각되고 있다. 타

인과의 교류가 상대적으로 부족한 장애인들에게 여가활동은 삶의 질에 긍정적 영향을 미친다(Nam et al ., 

2017; Chon et al ., 2018; Kim et al., 2018; 이종남, 2020). 여가만족은 “여가 활동 및 여가 선택에 참여한 
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결과로써 개인적으로 형성하는 긍정적 인식 또는 감정으로, 개인이 일반적 여가 경험과 상황에 대해 현재 

만족 또는 기뻐하는 정도”로 정의된다(Beard & Ragheb, 1980; 이명우, 2016).

그리고 여가활용은 단순한 자유 시간을 위한 활동 차원을 넘어서 자기발전을 위한 창의적이고 생산적

인 시간이며 그 자체가 목적인 생활양식이라 할 수 있으며(장재형, 2011) 사람들은 여가활동을 통해 즐거

움을 누리고 스트레스 해소 등을 통해 삶의 활력소를 얻기도 한다(정경희 외, 2014). 즉 여가는 성, 나이, 

학력, 장애유무와 관계없이 인간의 삶 자체에 있어 매우 중요한 요소라 할 수 있으며(김창은, 2008; 정경

희 외 2014) 이러한 욕구는 장애인도 다르지 않다. 

상기에 따라 최근 장애인의 여가활동과 삶의 만족도, 주관적 행복감 등의 연구가 수행되었으나 장애인 

1인 가구와의 관련성 및 더욱이 시간 흐름에 따른 변화를 살핀 종단연구는 미약한 상황이다. 

이에 따라 본 연구에서는 1인가구 여부와 행복감, 여가생활만족도의 종단적 변화궤적 및 상호관련성을 

살펴보고, 병렬과정 잠재성장모형을 적용하여 성인장애인의 1인가구 유무가 행복감 변화정도에 미치는 영

향에 여가생활만족도 변화정도가 매개하는지를 살펴보자 한다. 구체적인 연구문제는 다음과 같다.    연

구문제 1. 성인 장애인의 행복감 수준과 변화양상은 어떠한가? 

연구문제 2. 성인 장애인의 여가생활만족도 수준과 변화양상은 어떠한가?

연구문제 3. 성인 장애인의 여가생활만족도와 행복감의 변화궤적은 병렬적으로 어떠한 관계를 갖는가? 

연구문제 4. 성인 장애인의 1인가구 여부가 행복감 변화궤적에 미치는 영향을 여가생활만족도 변화궤적

이 매개하는가?

Ⅱ. 연구방법

1. 분석자료  연구 상

본 연구는 성인 장애인의 단독으로 생활하는 1인 가구 여부에 따라 여가생활만족도 변화궤적을 매개

로 행복감 변화궤적에 미치는 영향에 대해 살펴보고자 한국복지패널자료를 사용하였다. 한국복지패널 

자료는 전국을 대표하는 패널조사로서, 다양한 인구의 나이, 소득계층, 건강상태 등 시간의 변화에 따른 

역동성을 파악할 수 있는 자료라는 점에서 분석자료로 선정하였다. 그리고 자료의 구성은 시간의 변화

에 따른 성장궤적을 안정적으로 살펴보기 위해 4차 년도 이상의 자료가 권장된다는 점에서(김하형, 김수

영, 2020), 12차(2017년) 자료를 시작시점으로 최근 수집된 17차 자료까지 5년 동안의 흐름을 살펴보았다.  

연구대상은 12차(2017년) 자료를 통해 연나이 19세 이상의 장애인으로 선정하였다. 이에 12차 자료(2017

년), 1,459명, 13차 년도(2018년) 1,370명, 14차 년도(2019년) 1,263명, 15차 년도(2020년) 1,158명, 16차 년도

(2021년) 1,098명, 17차 년도(2022년) 1,008명으로 조사되었으나, 분석 시작시점인 12차와 종결 시점인 17

차를 모두 응답한 장애인 994명을 연구 대상으로 선정하였다.
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2. 연구모형

3. 연구도구

1) 종속변수: 행복감

행복감은 개인이 인식하는 주관적인 삶의 상태로서(subjective well-being) 한국복지패널조사 12차 연도

부터 조사된 삶의 사다리로 측정된 문항을 활용하였다. 이 문항은 단일문항으로, 조사일 현재 가준 가장 

낮은 곳(0: 최악의 상태)에서 가장 높은 곳(10: 최선의 상태)까지 사다리를 자신의 삶이라고 생각하고, 지

금 현재 자신의 삶이 사다리의 몇 번재 칸에 있다고 느끼는지를 측정하는 문항이다(한국보건사회연구원, 

2023: 80).

2) 매개변수: 여가생활만족도

여가생활만족도는 생활실태 만족 및 의식영역 문항 중 여가생활에 대한 만족도를 묻는 문항이다. 이 문

항은 단일문항으로 5점 리커트 척도로 매우 불만족 ‘1’부터 매우 만족 ‘5’로 측정되었다.

3) 독립변수: 1인 가구 여부

1인 가구 여부는 가구 일반사항 내 가구형태를 묻는 문항을 활용하였다. 자료는 단독가구와 모자가구, 

부자가구, 조손가구, 기타로 측정되었다. 해당 문항을 응답한 단독 가구를 ‘1’, 그 외 가구유형을 ‘0’

으로 재코딩하여 활용하였다.

그림 1. 연구모형
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4) 인구사회학  변수

성별의 경우 남자 ‘1’, 여자 ‘0’로 재코딩하였다. 나이는 12차(2017년) 조사 연도에서 출생연도를 

뺀 연 나이를 계산하고, 교육수준은 초등학교 졸업 이하 ‘1’, 중학교 졸업 이상 ‘2’, 고등학교 졸업 

이상 ‘3’, 대학(전문대 포함) 졸업 이상 ‘4’, 대학원 졸업 이상 ‘5’로 재코딩하여 서열 변수로 사용

하였다. 중증장애 유무는 12차(2017년) 조사 당시 장애등급 1급에서 3급은 ‘1’, 장애등급 4급에서 6급 

및 보훈장애인은 ‘0’으로 재코딩하였다. 만성질환은 3개월 미만, 6개월 미만 6개월 이상 투병 투약하고 

있는 질환이 있는 경우 ‘1’, 이에 해당하지 않는 경우 ‘0’으로 재코딩하였다.

4. 분석방법

본 연구는 성인 장애인의 여가생활만족도 변화궤적과 행복감 변화궤적 간에 미치는 영향을 살펴보고, 1

인가구 유무에 따른 여가생활만족도 변화궤적과 행복감 변화궤적을 확인하여 성인 장애인의 1인 가구 유

무가 행복감 변화궤적에 미치는 영향에서 여가생활만족도 변화궤적이 이 관계를 매개하는지를 알아보고자 

하였다. 이에 데이터 전처리 및 기술통계분석은 spss 23.0 프로그램을 사용하여 자료의 전체적인 사항을 

확인하였고, Mplus 8.8 프로그램을 사용하여 병렬과정 잠재성장모형(Parallel Process - Latent Growth 

Curve Model: Parallel Process LGM)을 이용한 매개효과 검정을 실시하였다. 

먼저 행복감과 여가생활만족도에 대해 잠재성장모형(Latent Growth Model: LGM)을 이용하여 모형적합

도를 확인하였다. 잠재성장모형은 반복 측정된 종단자료를 통해 초기값(Intercept)과 변화율(Slope)을 추정

하여 개인 내 변화 궤적을 살펴보는 분석방법이다(Duncan & Raudenbush, 1999). 그리고 추정된 초기값

(Intercept)과 변화율(Slope)은 연구대상 전체의 평균을 의미한다는 점에서 연령 증가에 따른 변화에 대해 

응답자의 평균 값을 기준으로 살펴볼 수 있다(배다영, 박은빈, 2022: 5). 이에 잠재성장모형으로 행복감과 

여가생활만족도가 시간의 흐름에서 어떠한 변화가 나타나는지 확인하였다. 그리고 병렬과정 잠재성장모형

을 통해 여가생활만족도의 초기값이 행복감의 변화율에 미치는 영향과 행복감의 초기값이 여가생활만족도

에 미치는 영향을 병렬적으로 살펴보며, 여가생활만족도와 행복감의 역동적 관계를 확인하였다. 더불어 

변수 내용

종속 행복감 삶에서 가능한 최악의 상태=0 ~ 삶에서 가능한 최선의 상태=10

매개 여가생활만족도 매우 불만족=1, 불만족=2, 보통=3, 만족=4, 매우 만족=5

독립 1인 가구 여부 유=1 무=0

인구사회학적

변수

성별 남성=1, 여성=0

연령 12차조사 연도(2017년) – 출생연도 = 연나이 계산

교육수준 초졸 이하=1, 중졸이상=2, 고졸이상=3, 대졸이상=4, 대학원 졸 이상=5

중증장애 유무 장애등급 1-3급 =1, 장애등급 4-6급 및 보훈장애인=0

만성질환 유무 3개월 미만, 6개월 미만 또는 6개월 이상 투병 투약하고 있는 질환=1, 그 외=0

자료출처: 한국복지패널 유저가이드(2023) 참고

표 1. 변수의 정의
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매개효과 검증을 통해 1인 가구 여부가 여가생활 변화궤적을 매개하여 행복감 변화궤적에 미치는 영향을 

검증하였다. 

이를 위해 본연구는 Muthén과 Muthén(2007)이 제시한 병렬과정 잠재성장모형 분석절차에 따라, 첫째, 

행복감과 여가생활만족도의 변화궤적을 살펴보고자 통제변인을 포함하지 않고 각각 독립된 잠재성장모형

을 이용하여 분석하고, 해당 모형들의 적합도와 두 변수의 변화궤적을 확인하였다. 둘째, 병렬과정 잠재성

장모형의 무조건모형(unconditional model) 분석으로, 행복감과 여가생활만족도의 잠재성장모형을 병렬로 

배치하여 여가생활만족도의 초기값이 행복감의 변화율에 미치는 영향, 행복감의 초기값이 여가생활만족도

의 변화율에 미치는 영향, 행복감과 여가생활만족도의 초기값 및 변화율 간의 상관을 살펴본다. 셋째, 행

복감과 여가생활만족도의 병렬과정 잠재성장모형(Parallel Process LGM)에 성인장애인의 행복감과 여가생

활만족도에 영향을 줄 수 있는 인구사회학적 변수 성별, 나이, 교육수준, 중증장애 유무와 1인가구 여부를 

포함하여 조건모형으로(conditional model) 구성하고 검증하였다. 넷째, 잠재성장모형을 이용한 매개효과 검

정의 경로 선행연구에서 제안하였던 방법으로(Cheong, MacKinnon, & Khoo, 2003), 1인 가구 여부가 여가

생활만족도 변화율을 매개하여 행복감 변화율에 영향을 미칠 수 있는지 매개효과를 검증하였다.

이러한 패널자료를 활용한 종단연구의 경우 시간이 지남에 따라 자료의 소실이 발생할 수 있으며, 이는 

추정의 문제를 유발할 수 있다. 이에 선행연구(Young & Johnson, 2013)를 토대로 관찰된 변이의 모든 정

보를 활용하여 결측자료의 특성을 예측하는 완전최대우도법(Full Information Maximum Likelihood: FIML)을 

사용하여 결측치(missing data)를 처리하였다. 또한 모형의 적합성은 chi-square test, Comparative Fit 

Indices(CFI≥.90), Root Mean Square Error of Approximation (RMSEA≤.06), Standardized Root Mean 

Squared Residual (SRMR≤.08) 통해 평가하였다. 이상의 과정을 통해 본 연구는 성인 장애인의 인구사회학

적 특성(성별, 나이, 교육, 중증장애 유무, 만성질환 유무)을 통제하고, 1인가구 여부가 행복감 변화궤적에 

미치는 영향을 여가생활만족도 변화궤적이 매개하는지, 그 관계를 검증하였다.

Ⅳ. 연구결과

1. 연구 상자의 인구사회학  특성

연구대상자의 인구사회학적 특성은 다음 <표 2>와 같다. 남성 518명, 여성 476명으로 남성이 과반을 차

지하였고, 평균 연령은 64.89세(SD=±14.41)이었다. 세부적으로 노년이 589명(59.3%)으로 과반을 차지하였

고, 중년 341명(34.3%), 청년 64명(6.4%)순으로 나타났다. 교육수준은 초등학교 졸업 이하가 509명으로

(51.2%) 과반을 차지하며 가장 많았고, 고등학교 졸업 이상 245명(24.6%), 중학교 졸업 이상 156명(15.7%), 

대학교 졸업 이상 73명(7.3%), 대학원 졸업 이상 10명(1.0%) 순으로 나타났다. 중증장애는 363명(36.5%) 경

증 및 보훈 장애는 631명(63.5%)으로 나타났으며, 만성질환은 있음 835명(84.0%) 없음 159명(16.0%)으로 나

타났다.
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변수 N(%) Mean(SD)

성별(ref. 여성)
남성 518(52.1%)

-
여성 476(47.6%)

나이(연나이)

청년(19-39세) 64(6.4%)

64.89(14.41)중년(40-64세) 341(34.3%)

노년(65세 이상) 589(59.3%)

교육수준

초등학교 졸업 이하 509(51.2%)

-

중학교 졸업 이상 156(15.7%)

고등학교 졸업 이상 245(24.6%)

대학교 졸업 이상 73(7.3%)

대학원 졸업 이상 10(1.0%)

중증장애(ref. 무)
중증장애 363(36.5%)

-
경증장애 및 보훈장애 631(63.5%)

만성질환(ref. 무)
만성질환 유 835(84.0%)

-
만성질환 무 159(16.0%)

표 2. 연구 상자의 시 별 인구사회학  특성

2. 주요변수의 상 계  변화양상

12차(2017년) 부터 17차(2022년)까지의 행복감과 여가생활만족도는 정적 상관관계를 보였다(<표 3>).

1 2 3 4 5 6 7 8 9 10 11 12

1 1.000

2 .309** 1.000

3 .193** .209** 1.000

4 .241** .273** .238** 1.000

5 .131** .145** .152** .158** 1.000

6 .136** .176** .198** .230** .276** 1.000

7 .289** .229** .184** 135** .138** .164** 1.000

8 .220** .383** .226** .216** .170** .169** .427** 1.000

9 .219** .275** .335** .251** .160** .191** .349** .401** 1.000

10 .174** .249** .239** .360** .211** .260** .330** .396** .498** 1.000

11 .210** .270** .202** .231** .319** .264** .341** .356** .450** .425** 1.000

12 .158** .203** .190** .220** .152** .397** .289** .284** .330** .350** .483** 1.000

1=행복감 12차 / 2=행복감 13차 / 3=행복감 14차 / 4=행복감 15차 / 5=행복감 16차 / 6=행복감 17차 / 7=여가생활만족도 12차 / 8=여가생활

만족도 13차 / 9=여가생활만족도 14차 / 10=여가생활만족도 15차 / 11=여가생활만족도 16차 / 12=여가생활만족도 17차

표 3. 주요변수간의 상 계
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1) 행복감

성인 장애인의 12차(2017년)부터 17차(2022년)까지의 행복감은 <표 4>과 같이 13차를 기점으로 약간 감

소하였다. 1인가구 여부에 따른 행복감 평균의 평균차이는 12차부터 17차 모두 유의미한 차이가 있는 것

으로 나타났다(p<.001). 그리고 1인가구 성인 장애인이 다인 가구보다 행복감 평균이 낮았고 시간의 흐름

에 따라 상승하는 것으로 나타났다. 이러한 변화양상은 다인가구에서도 동일하게 나타났다. 다만, 다인가

구는 12차 대비 17차 행복감이 0.356점 증가하였으나, 1인가구는 0.511점 증가한 것을 확인할 수 있었다.

2) 여가생활만족도

성인 장애인의 12차(2017년)부터 17차(2022년)까지의 여가생활만족도는 <표 5>과 같이 13차를 기점으로 

다소 감소하였다. 1인가구 여부에 따른 여가생활만족도 평균차이는 13차와 15차에서만 유의미한 차이가 

있는 것으로 나타났다(p<.05). 정리하면, 1인가구 성인 장애인이 다인 가구보다 여가생활만족도 평균이 낮

았고, 시간의 흐름에 따라 감소하는 것으로 확인되었다. 이러한 변화양상은 다인가구 성인 장애인에서도 

동일하게 나타났다. 다만, 다인가구는 12차 대비 17차 여가생활만족도가 0.065점 감소하였으나, 1인가구는 

.037점 감소한 것을 확인할 수 있었다.

구분 12차(2017년) 13차(2018년) 14차(2019년) 15차(2020년) 16차(2021년) 17차(2022년)

Mean 5.503 5.899 5.639 5.683 5.791 5.896

SD 1.788 1.706 1.915 1.882 1.884 1.816

1인가구
Mean 4.895 5.544 5.162 5.140 5.357 5.405

SD 1.879 1.687 1.932 1.742 1.910 1.779

다인가구
Mean 5.720 6.023 5.808 5.874 5.948 6.076

SD 1.704 1.693 1.882 1.893 1.851 1.798

t 검정 -6.109*** -3.660*** -4.419*** -5.279*** -4.056*** -4.769***

* P<0.05 / ** P<0.01 / *** P<0.001

표 4. 행복감의 변화양상과 1인가구 여부에 따른 차이

구분 12차(2017년) 13차(2018년) 14차(2019년) 15차(2020년) 16차(2021년) 17차(2022년)

Mean 3.182 3.231 3.213 3.108 3.026 3.123

SD 0.783 0.769 0.746 0.773 0.781 0.772

1인가구
Mean 3.100 3.141 3.149 3.018 3.022 3.063

SD 0.759 0.776 0.712 0.743 0.724 0.788

다인가구
Mean 3.210 3.262 3.236 3.139 3.027 3.145

SD 0.791 0.765 0.758 0.781 0.800 0.765

t 검정 -1.814 -2.029* -1.549 -2.060* -0.086 -1.351

* P<0.05 / ** P<0.01 / *** P<0.001

표 5. 여가생활만족도의 변화양상  1인가구 여부에 따른 차이
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3. 행복감과 여가생활만족도의 발달궤

성인장애인이 연령이 증가함에 따라 행복감과 여가생활만족도에 어떠한 변화가 나타나는지 무조건적 

성장모형을 검증하였다. 먼저 행복감의 초기값과 변화율의 전체평균과 개인차는 <표 6>에 제시된 바와 같

다. 성인장애인의 12차(2017년)의 평균 행복감 점수는 2.688점으로 추정되었고, 시간의 경과에 따라 유의한 

증가를 보인 것으로 나타났다(p<.001). 즉, 행복감은 평균적으로 매년 0.021점씩 증가하였다. 또한 행복감의 

초기값과 변화율 분산이 모두 유의하였는데(p<.001), 이는 성인장애인의 행복감과 이후 변화율에서도 모두 

유의한 개인차가 존재함을 의미한다. 그리고 행복감의 초기값과 변화율 사이의 상관 정도는 유의미하지 

않았다.

다음으로 여가생활만족도의 초기값과 변화율의 전체평균과 개인차는 표 6에 제시된 바와 같다. 성인장

애인의 12차(2017년)의 평균 여가생활만족도 점수는 1.538점으로 추정되었고, 시간의 경과에 따라 유의한 

감소를 보인 것으로 나타났다(p<.05). 즉, 여가생활만족도는 평균적으로 매년 0.013점씩 감소하였다. 또한 

여가생활의 변화율 분산이 유의하였는데(p<.001), 이는 성인장애인의 여가생활만족도 변화율에서 유의한 

개인차가 존재함을 의미한다. 그리고 여가생활만족도의 초기값과 변화율 사이의 상관 정도는 –0.313으로

(p<.001), 이는 여가생활만족도 초기값이 높은 성인장애인이 여가생활만족도 감소하는 속도가 느린 것을 

의미한다.

구분
행복감 여가생활만족도

B β SE B β SE

초기값(Intercept)

Mean 2.688*** 0.920 0.069 1.538*** 0.942 0.942

Variance 8.543*** 1.000 0.293 2.667*** 1.000 1.000

변화율(Slope)

Mean 0.021** 0.143 0.006 -0.013*** -0.203 -0.203

Variance 0.021*** 1.000 0.003 0.004*** 1.000 1.000

Slope  WITH  Intercept 0.025 0.060 0.019 -0.033*** -0.313 0.005

모형적합도 행복감 여가생활만족도

카이제곱 검정 χ2=153.165 (df=16) p < 0.000 χ2=80.869 (df=16) p < 0.000 

RMSEA(≤0.08) 0.067 0.046

CFI(≥0.9) 0.993 0.997

SRMR(≤0.08) 0.015 0.014

표 6. 행복감과 여가생활만족도에 한 잠재성장모형
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3. 병렬과정의 잠재성장모형의 매개효과 검증매개효과 검증

1) 여가생활만족도와 행복감의 병렬과정의 잠재성장모형

행복감과 여가생활만족도 변화궤적 간의 상호관계를 알아보고자 무조건 모형으로 통제변인을 포함하지 

않은 병렬과정의 잠재성장모형을 검증하였다(<표 7>). 먼저 모델의 적합도는 양호한 것으로 나타났다

(RMSEA=0.065, CFI=0.988, SRMR= 0.013). 여가생활만족도 초기값과 행복감 변화율은 부적상관이 나타났으

나 통계적으로 유의미하지 않았고, 행복감의 초기값과 여가생활만족도의 변화율은 통계적으로 유의미한 

부적상관이 나타났다(B=-.061, p<.001). 이는 행복감 초기값이 높은 성인 장애인일 경우 그렇지 않은 성인 

장애인보다 여가생활만족도 변화율이 감소한다는 것을 의미한다. 또한 여가생활만족도 초기값과 여가생활

만족도 변화율에 미치는 자기효과는 유의한 부적 관계를 나타냈다(B=-.034, p<.001).

행복감 행복감 변화궤적 개인차 그래프(100개 변화궤적 추정)

여가생활만족도 여가생활만족도 변화궤적 개인차 그래프(100개 변화궤적 추정)

그림 2. 성인 장애인의 행복감, 여가생활만족도의 변화궤  그래 , 변화궤  개인차 그래
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구분 B β SE

행복감 변화율 

행복감 초기값 with 행복감 변화율 0.021 0.048 0.019

여가생활만족도 초기값 with 행복감 변화율 0.020+ 0.083 0.010

여가생활만족도 변화율

여가생활만족도 초기값 with 여가생활만족도 변화율 -0.034*** -0.316 0.005

행복감 초기값 with 여가생활만족도 변화율 -0.061*** -0.318 0.009

행복감 초기값 Mean 2.693*** 0.921 0.069

행복감 변화율 Mean 0.021** 0.140 0.006

여가생활만족도 초기값 Mean 1.540*** 0.942 0.038

여가생활만족도 변화율 Mean -0.014*** -0.209 0.003

모형적합도

카이제곱 검정 χ2=583.347 (df=64) p < 0.000

RMSEA(≤0.08) 0.065

CFI(≥0.9) 0.988

SRMR(≤0.08) 0.013
+ P<0.1 / * P<0.05 / ** P<0.01 / *** P<0.001

표 7. 행복감과 여가생활만족도의 병렬과정 잠재성장모형(무조건모형)

다음으로 행복감과 여가생활만족도의 병렬과정 잠재성장모형에 인구사회학적 변수를 통제변수로 포함

하여 행복감과 여가생활만족도의 병렬과정 잠재성장모형을 살펴본 결과 모형적합도는 양호한 것으로 나타

났다(RMSEA=0.082, CFI=0.972, SRMR= 0.016). 그리고 여가생활만족도 초기값과 변화율이 행복감 변화율에 

미치는 영향을 살펴보고, 행복감의 초기값과 변화율이 여가생활만족도 변화율에 미치는 영향을 확인하였

다. 그 결과 <표 8>과 같이 여가생활만족도 초기값이 높을수록 행복감 변화율이 유의하게 증가하였고

(B=0.419, p<0.001), 이는 여가생활만족도 초기값이 높은 성인 장애인이 그렇지 않은 장애인보다 행복감이 

더 빠르게 증가한다는 것을 의미한다. 행복감 초기값 역시 여가생활만족도 변화율을 유의하게 증가시켰다

(B=0.032, p<0.001). 즉 성인 장애인의 행복감 초기값은 여가생활만족도의 변화율을 증가시킨다는 것을 확

인하였다. 그리고 여가생활만족도의 변화율은 행복감 변화율에 부적 영향을 미치고(B=-3.444, p<0.001), 행

복감 변화율 역시 여가생활만족도 변화율에 부적영향을 미치는 것으로 나타났다(B=-0.051, p<0.01). 즉 여

가생활만족도 변화율이 큰 성인 장애인이 그렇지 않은 성인 장애인보다 행복감 변화율이 작다는 것이고, 

행복감 변화율이 큰 성인 장애인이 그렇지 않은 성인 장애인보다 여가생활만족도 변화율이 작다는 것이

다. 이러한 결과는 행복감과 여가생활만족도의 변화궤적이 상호 종단적 영향관계에 있다는 것으로 볼 수 

있다.

조건모형에서 인구사회학적 변인들이 행복감 변화율에 미치는 영향을 살펴보면, 경증이고(p<.05), 교육수

준이 낮을수록(p<.001) 연령이 적을수록(p<.001) 행복감이 더 빠르게 증가하였다. 여가생활만족도의 경우 

교육수준이 낮을수록(p<.001) 연령이 적을수록(p<.001) 여가생활만족도가 더 느리게 감소하는 것으로 나타

났다. 
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구분 B β SE

행복감 변화율에 대한 경로

여가생활만족도 초기값 → 행복감 변화율 0.416*** 2.716 0.022

여가생활만족도 변화율 → 행복감 변화율 -3.536*** -0.443 0.644

여가생활만족도 변화율에 대한 경로

행복감 초기값 → 여가생활만족도 변화율 0.030*** 2.937 0.004

행복감 변화율 → 여가생활만족도 변화율 -0.051* -0.359 0.024

모형적합도

카이제곱 검정 χ2=1481.663 (df=107) p < 0.000

RMSEA(≤0.08) 0.082

CFI(≥0.9) 0.972

SRMR(≤0.08) 0.017

행복감 변화율 [B (SE)] 여가생활만족도 변화율 [B (SE)]

성별 -0.071(0.043) 성별 -0.011(0.008)

나이 -0.017(0.001)*** 나이 -0.002(0.000)***

교육수준 -0.095(0.019)*** 교육수준 -0.018(0.004)***

중증유무 -0.093(0.0045)* 중증유무 -0.008(0.009)

만성질환유무 0.003(0.115) 만성질환유무 -0.002(0.112)

* P<0.05 / ** P<0.01 / *** P<0.001

표 8. 행복감과 여가생활만족도의 병렬과정 잠재성장모형(조건모형)

2) 병렬과정의 잠재성장모형의 매개효과 검증

행복감과 여가생활만족도의 동적인 인과관계를 검증하기 위해 병렬과정 잠재성장모형을 적용하여 1인 

가구 여부가 행복감 변화율에 미치는 영향에서 여가생활만족도 변화율의 매개효과를 분석하였다. 먼저 병

렬과정 잠재성장모형의 매개효과 검증을 위해 모형적합도를 확인한 결과 카이제곱 검정에서 영가설이 기

각되었다. 이에 선행연구에서 제시한 권장기준에 충족하는지 확인한 결과 모형의 적합도가 양호하게 나타

났다(RMSEA=0.082 GFI=0.972, SRMR=0.016). 

본 연구는 잠재성장모형을 이용한 매개효과 검정의 경로 선행연구에서 제안하였던 방법으로(Cheong, 

MacKinnon, & Khoo, 2003), 1인 가구여부가 여가생활만족도 변화율을 매개하여 행복감 변화율에 미치는 

경로를 검증하였다. 1인가구 여부가 여가생활만족도 변화율을 거쳐 행복감 변화율에 이르는 경로의 매개

효과는 유의한 것으로 나타났다(B=-.108, p<.01). 그러나 총효과와 총간접효과는 유의하지 않은 것으로 나

타났다. 이러한 구조방정식 모형의 매개효과 검증에서 비일관적인 결과에 대해 선행연구는 직접효과가 총

효과보다 큰 경우 양가적 의미를 가지는 비일관적 매개효과라고 볼 수 있다고 해석 방향을 제안하였다(김

하형, 김수영, 2020: 101-104). 이에 따라 본 연구에서 살펴본 1인 가구가 행복감 변화율에 미치는 영향은 

정적 영향이 유의하지 않았지만, 1인 가구가 행복감 변화율에 미치는 영향에서 여가생활만족도 변화율이 

두 관계를 매개하는 경로는 부적 영향이 유의한 것을 확인하였다. 즉, 1인 가구 성인 장애인이 다인가구 

성인 장애인보다 행복감이 더 빠르게 증가하였다는 것이다. 그리고 1인 가구 성인 장애인이 다인가구 성

인 장애인보다 여가생활만족도 변화를 통해 행복감이 더 느리게 증가하였다는 것이다. 다시말해 다인가구 

성인 장애인이 1인 가구 성인 장애인보다 여가생활만족도를 매개하여 행복감이 더 빠르게 증가하는 것을 

의미한다. 
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이러한 결과는 1인 가구 성인 장애인이 행복감을 더 빠르게 증가시킬 수 있다는 측면에서 성인장애인

의 자립을 생각해볼 수 있으며, 1인 가구 성인장애인의 여가생활만족도 향상을 위한 지원이 필요함을 시

사한다고 할 수 있다.

그림 2.  1인 가구, 여가생활만족도, 행복감 간의 구조모형

구분 B β SE

행복감 변화율에 대한 경로

1인 가구 → 여가생활만족도 초기값 → 행복감 변화율 -0.024 -0.037 0.016

1인 가구 → 여가생활만족도 변화율 → 행복감 변화율 -0.109** -0.171 0.036

1인 가구 → 행복감 초기값 → 여가생활만족도 변화율 → 행복감 변화율 0.042*** 0.066 0.011

1인 가구 → 행복감 변화율 0.106* 0.166 0.049

총효과 0.015 0.024 0.541

간접효과 -0.091+ -0.143 0.046

모형적합도

카이제곱 검정 χ2=1506.403 (df=115) p < 0.000

RMSEA(≤0.08) 0.080

CFI(≥0.9) 0.972

SRMR(≤0.08) 0.016

구분 B β SE

1인 가구 → 행복감 초기값 -0.386*** -0.043*** 0.093

1인 가구 → 행복감 변화율 0.106* 0.166* 0.050

1인 가구 → 여가생활만족도 초기값 -0.057 -0.011 0.039

1인 가구 → 여가생활만족도 변화율 0.031** 0.378** 0.010

+ P<0.1 / * P<0.05 / ** P<0.01 / *** P<0.001

표 9. 1인 가구가 여가생활만족도를 매개하여 행복감의 변화율에 미치는 향 검증
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Ⅴ. 결론

본 연구에서는 한국복지패널 12차 자료부터 17차 년도 자료를 활용하여 1인가구 여부와 행복감, 여가생

활만족도의 상호관련성과 성인장애인의 1인가구 유무가 행복감 변화정도에 미치는 영향에 여가생활만족도 

변화정도가 매개하는지 검증하였다. 

이를 위해 병렬과정 잠재성장모형 분석을 통해 여가생활만족도의 초기값이 행복감의 변화율에 미치는 

영향과 행복감의 초기값이 여가생활만족도에 미치는 영향의 병렬적 관계를 검증하고, 1인 가구 여부가 여

가생활 변화궤적을 매개하여 행복감 변화궤적에 미치는 영향을 규명하였다는 의의가 있다. 

이에 따른 주요결과는 다음과 같다.

첫째, 1인 가구 성인 장애인이 다인 가구보다 행복감 평균이 낮았고 시간의 흐름에 따라 상승하는 것으

로 나타났다. 

둘째, 1인 가구 성인 장애인이 다인 가구보다 여가생활만족도 평균이 낮았고, 시간의 흐름에 따라 감소

하는 것으로 나타났다.

셋째, 초기값을 기준으로 살펴보면, 여가생활만족도 초기값이 높은 성인 장애인이 그렇지 않은 장애인

보다 행복감이 더 빠르게 증가하였고. 성인 장애인의 행복감 초기값은 여가생활만족도의 변화율을 증가시

키는 것으로 나타났다. 변화율을 기준으로 살펴보면, 여가생활만족도 변화율이 큰 성인 장애인이 그렇지 

않은 성인 장애인보다 행복감 변화율이 작고, 행복감 변화율이 큰 성인 장애인이 그렇지 않은 성인 장애

인보다 여가생활만족도 변화율이 작은 것으로 나타났다. 이러한 결과는 행복감과 여가생활만족도의 변화

궤적이 상호 종단적 영향관계에 있다는 것으로 볼 수 있다.

넷째, 다인가구 성인 장애인이 1인 가구 성인 장애인보다 여가생활만족도를 매개하여 행복감이 더 빠르

게 증가하는 것으로 나타났다.

다섯째, 인구사회학적 변인들이 행복감 변화율에 미치는 영향을 살펴보면, 경증이고, 교육수준이 낮을수

록 연령이 적을수록 행복감이 더 빠르게 증가하였다. 여가생활만족도의 경우 교육수준이 낮을수록 연령이 

적을수록 여가생활만족도가 더 느리게 감소하는 것으로 나타났다. 

본 연구는 다음과 같은 한계점을 가지고 있다. 첫째, 2차 자료를 활용하여 장애인에 대한 대표성이 확

보된 자료로 보기 어려운 점이 있어 전체 장애인을 대상으로 일반화하는 데 한계가 있다. 즉, 장애인은 15

개 유형을 구분되기 때문에 장애유형을 고려한 연구가 필요하다. 둘째, 본 연구에서 활용된 여가만족도, 

행복감을 여러 측면에서 다차원적으로 접근해야 하나, 본 연구에서는 2차 데이터의 한계로 인해 단일문항 

측정하였다. 
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부부 결혼만족도와 우울의 종단적 변화 사이의 관련성: 

이자성장 행위자-상대방 상호의존 모형을 활용하여

Associations of Longitudinal Changes in Marital Satisfaction and Depression: An Application 

of the Dyadic Growth Actor-Partner Interdependence Model

박현정(서울대학교), 우예영(숭실사이버대학교)

우울의 결혼불화모형은 결혼생활 만족도가 우울에 영향을 미친다고 설명한다. 본 연구에서는 결혼만족

이 우울에 미치는 영향을 부부 간에 존재하는 상호영향에 초점을 맞추어 검증하고자 하였다. 이를 위해 

한국복지패널의 2015년부터 2021년까지의 데이터를 바탕으로 이자성장 행위자-상대방 상호의존모형을 활

용하여, 남편과 아내의 결혼만족도 및 우울의 성장모형과 남편과 아내의 결혼만족도의 성장요인이 우울의 

성장요인에 미치는 영향을 탐색하였다. 연구 결과는 다음과 같다. 첫째, 결혼만족도의 평균적인 변화율은 

아내만 유의하게 감소하는 것으로 나타났으며, 부부 간의 결혼만족도의 평균과 상호작용의 상호관련성이 

확인되었다. 둘째, 우울의 평균적 변화율은 남편과 아내 모두 유의하게 상승하였으며, 부부의 우울 간의 

평균과 상호작용의 상호관련성이 확인되었다. 셋째, 남편의 우울 평균은 자기효과만을 보였으며, 아내의 

우울 평균은 자기효과와 상대방효과 모두 유의하게 나타났다. 또한 남편의 우울 변화율은 상대방효과를 

보였고, 아내의 우울 변화율은 자기효과를 보였다. 이러한 결과를 바탕으로 부부상담에 있어서의 시사점을 

도출하였다.

제1  서론

가족은 사회를 이루는 기본 단위이자, 개인의 발달과 성장을 이루는데 필요한 기초적 환경이다. 이처럼 

중요한 가족의 중심에는 부부가 있으며 가족의 형성은 부부로부터 시작된다해도 과언이 아니다. 최근 가

족의 핵가족화와 노령화의 증가로, 부부와 미혼자녀로 구성된 2세대 가구뿐만 아니라 부부로만 구성된 1

세대 가구가 꾸준히 증가하고 있는 추세로(통계청, 2019) 부부를 중심으로 한 가족에 대한 이해가 더욱 중

요해지고 있는 실정이다. 

부부의 결혼생활만족은 건강하고 행복한 가족을 이루기 위한 필수적 요소이다(강혜숙, 김영희, 2012). 결

혼은 서로 다른 성장 배경에서 자란 서로 다른 두 개인이 만나 형성된 관계로, 부부간의 차이점으로 인한 

어려움의 발생은 당연하므로 이를 어떻게 해결해나가느냐가 결국 원만한 결혼생활의 질을 결정하는 중요

한 지표가 된다. 이와 같은 맥락에서 결혼만족도는 결혼생활의 전반적인 적응을 보여주는 지표로써 부부

연구에서 많은 연구가 이루어져 왔다(지혜정, 2006). 부부의 결혼 만족도가 낮으면 가족 간의 정서 및 관

계적 기능이 약화되고 이혼의 증가, 가정폭력 등과 같은 가족의 역기능적 양상으로 확대되는 경향이 있는 

것으로 밝혀져 왔다(강혜숙, 김영희, 2012). 
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부부 결혼만족은 그 중요성에 따라 꾸준히 연구되어왔지만, 주로 남편과 아내 각 개인의 만족도와 개인

적 특성에 초점을 맞추어 진행되어 왔다(김정석, 최형주, 2011; 전혜정, 채혜원, 2013). 하지만 부부는 서로 

간 상호영향력이 있는 친밀한 관계이므로, 부부의 개별적 경험을 넘어 관계 내 경험의 상호관련성을 분석

하여 서로 미치는 영향력을 함께 이해하는 것이 필요하다. 또한, 결혼만족도는 측정되는 시점에 따라서 변

한다는 주장이 있어(Roach et al., 1981), 연령 증가 및 시간의 흐름에 따른 부부관계 경험의 상호 변화를 

함께 살펴볼 필요가 있다. 

한편 부부의 결혼만족과 부부의 심리정서 상태는 서로 높은 관련이 있는 것으로 이해되고 있다

(Bradbury & Fincham, 1991). 최근 임상 및 상담장면에서 부부문제를 호소하며 전문가를 찾는 사람들이 

증가하고 있는 추세이며(장문선, 김영환, 2003), 특히 부부문제로 전문가를 찾는 경우의 절반 정도가 우울

을 호소하는 것으로 알려져 있다(Beach et al., 1990). 즉, 부부의 심리정서 상태 중 특히 우울은 결혼만족

과 높은 관련성이 있다는 것이다. 부부관계 및 결혼만족과 우울에 인과적 관계에 대해서는 우울 증상이 

배우자와의 관계에서 불화를 유발하여 만족도를 감소시킨다는 스트레스 유발모형보다는 결혼생활에서의 

만족이 우울에 영향을 미친다는 우울의 결혼 불화 모형이 더욱 지지되고 있다(Culp & Beach, 1998; 

Proulx et al., 2007). 결혼만족은 부부의 우울에 영향을 미치는 중요한 보호요인인 것으로 나타났으며(이희

연, 전혜성, 2011), 배우자와의 관계가 좋을수록 우울감이 낮아진다고 보고되었다(Aichberge et al, 2010). 

더 나아가 결혼만족도가 높을수록 정서적 지지가 강화되어 외부에서 스트레스가 발생했을 때에도 우울감

을 적절히 다루는 것으로 나타났다(Lincoln & Chae, 2010; Vento & Cobb, 2011). 

하지만 앞서 제시한 연구들은 부부 각 개인이 지각한 결혼만족과 우울 경험을 도대로 이루어졌기 때문

에 부부 간에 존재하는 상호영향을 검증하지는 못했다는 한계가 있다. 더 나아가 결혼만족과 우울이 연령

의 변화에 따라 달라진다는 선행연구(김봉균 외, 2014; 이가현 외, 2017; 전해숙, 강상경, 2009; Blazer et 

al., 1991; Green & Benzeval, 2011)들을 반영하지 못했다는 아쉬움이 있다. 최근 이와 같은 한계를 보완하

고자, 이가현 등(2017)은 이자성장 행위자-상대방 상호의존 모형(Dyadic Growth Actor-Partner 

Interdependence Model: DG-APIM)을 활용하여 노년기 부부의 관계만족과 우울의 종단적 변화 사이의 관

련성을 살펴보았다. 그러나 위 연구는 노년기 부부로만 대상이 한정되어 있다는 점에서 결과를 다양한 연

령에 적용하기 어렵다는 한계가 있다. 따라서 본 연구에서는 이러한 한계를 보완하기 위해 노년기 부부뿐

만이 아니라 청장년층의 부부로 대상을 확대하여 연구를 수행하고자 한다. 이를 위해 한국복지패널에서 

제공하는 2015년부터 2021년까지의 7차년도 부부 결혼만족도와 우울의 짝(dyadic) 데이터를 바탕으로 이

가현 등(2017)이 제시한 이자성장 행위자-상대방 상호의존 모형을 활용하여 부부 결혼만족도와 우울의 종

단적 변화 사이의 관련성을 살펴보고자 한다. 본 연구의 연구문제는 다음과 같다.

연구문제 1. 남편과 아내의 결혼만족도 및 우울의 평균과 변화율은 어떠한 성장을 보이는가?

연구문제 2. 남편과 아내의 결혼만족도의 성장요인은 우울의 성장요인에 어떠한 영향을 미치는가?
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제2  이론  배경

1. 부부 결혼만족도

부부의 결혼만족도는 부부의 결혼생활의 전반적인 질을 평가할 수 있는 대표적인 요인이다. 결혼만족도

는 여러 학자들에 의해서 개념화 되어 결혼적응도(Marital Adjustment), 결혼행복도(Marital Happiness), 

결혼의 질(Marital Quality)등 의 다양한 용어로 정의되고 있다(Fincham & Bradbury, 1987; Hicks & Platt, 

1970; Lewis & Spanier, 1979; Spanier et al., 1980). 결혼만족을 무엇으로 측정할 것이냐와 관련해서는 크

게 결혼에 대한 개인의 주관적인 행복감을 평가해야한다는 주장(Burr, 1971; Lewis & Spanier, 1979)과 배

우자에 대한 기대가 얼마나 충족되는가에 대한 평가해야한다는 주장(Hawkins, 1968; Norton, 1983)으로 

나뉘어 왔다. 국내의 선행연구에서는 위의 두 가지 관점을 모두 수용하여 결혼만족도를 결혼생활의 실제

와 기대 간 일치에서 오는 개인의 관점에 따른 주관적인 척도이자, 결혼생활 전반에 대한 개인의 주관적 

감정 및 태도의 전반적인 평가라고 정의하고 있다(권정혜, 채규만, 1999; 김경미, 2009; 김태현, 박주희, 

2005). 

결혼만족도와 관련된 선행연구를 살펴보면, 장기간 결혼생활을 유지한 부부가 결혼만족도가 높았으며

(윤운하, 김현주, 2018; 황성실, 김영희, 2013), 결혼만족을 높이는 요인으로는 효율적인 의사소통(이정은, 

이영호, 2000), 부부사이의 친밀성 및 독립된 개별적 존재로서의 인정과 상호돌봄(Acevedo & Aron, 2009)

등이 있다. 결혼생활의 질은 삶의 전반적인 만족도와 행복과 밀접하게 연관이 있으며, 결혼생활이 불만족

스러운 경우, 다양한 문제를 야기할 수 있다고 밝혀져 왔다(Diener, 1995). 구체적으로 살펴보면 만족스러

운 결혼생활은 부부의 심리적 고통이나, 생활에서 오는 스트레스에 대한 완충역할을 하고, 결혼생활에서의 

고통이나 불만족은 부부의 신체적, 정신적 건강에 부정적인 영향을 미친다(Karney & Bradbury, 1995). 특

별히 불만족스러운 결혼생활은 정서적으로 부부의 우울을 증가시키며(전춘애, 박성연, 1993; Birchnell et 

al., 1984), 더 나아가 자녀들의 불안과 우울까지도 증가시키는 것으로 드러나고 있다(Fincham et al., 

1994). 이처럼 고통스러운 결혼생활은 가족 전반의 행복감을 떨어트리는 원인이며(정문경, 김병석, 2012), 

결혼관계의 유지와 해체를 결정하는 중요한 요인이라고 할 수 있다(이경성, 2003). 

한편, 결혼만족도는 주어진 시점에서 자신의 결혼생활에 대한 선호정도를 나타내는 것으로, 측정되는 

시점에 따라서 변한다는 주장이 있다(Roach et al., 1981). 즉, 부부 결혼만족도는 측정 시점에 따라서 달라

질 수 있으므로, 결혼유지 기간 동안 변화형태를 보일 수 있다는 것이다. 실제로 부부결혼만족과 유사한 

개념인 부부관계만족은 시간에 따라 그 형태가 달라진다고 알려져 있다(이가현 외, 2017). 초창기 선행연

구에서는 부부관계만족은 가족발달주기에 근거하여 신혼초에 가장 높다가 자녀가 청소년기에 있을 때까지 

감소하고, 자녀들이 독립한 이후에 다시 높아진다고 밝혀졌으나(Duvall, 1971; Lupri & Frideres, 1981; 

Rollins & Cannon 1974;  Vaillant & Vaillant, 1993), 최근의 연구결과에서는 부부관계만족이 시간이 지날

수록 지속적으로 감소한다는 결과들이 나타나고 있다(Homish & Leonard, 2007; Lavner & Bradbury 

2010; 김미령, 2009; 박병선, 배성우, 2011; 이주연, 정혜정, 2015). 이러한 근거로 부부관계만족은 다양한 

관련 변인들과 함께 종단적으로 연구되고 있다(변지혜, 2020; 이가현 외, 2017). 부부관계만족과 유사하게 

부부결혼만족도 시간의 흐름에 따른 변화형태가 존재한다고 볼 수 있지만, 부부결혼만족에 대해서 종단적

으로 살펴본 연구는 아직 미비하다. 따라서 본 연구에서는 이러한 선행연구들에 근거하여, 부부결혼만족도

의 변화와 함께, 결혼만족과 관련이 높은 것으로 나타나는 정신건강의 주요 지표인 우울의 변화의 관련성
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에 대해서도 종단적으로 살펴보고자 한다. 

2. 부부 결혼만족도와 우울

우울(depression)은 넓게는 다양한 부정적인 기분과 부정적인 행동 전반을 의미하며 구체적으로는 삶에

서의 단순한 슬픔, 울적함, 낙담, 지속적인 상실감, 무력감까지의 광범위한 심리상태를 포함하는 감정으로 

이해된다(김성일, 정용철, 2001). 우울은 보편적인 감정으로 이해되고 있지만, 심한 우울의 경우, 일상 유지

와 효율적인 기능 수행을 할 수 없는 수준에까지 이를 수 있다(Saradon & Sarason, 1996). 최근 보건복지

부에서 진행한 정신건강실태조사(2021)에도 전체 25.4%의 정신장애 가운데 주요우울장애가 5.0%로 나타나

며 적지 않은 비중을 차지하는 것으로 나타났다. 

우울은 한 개인의 삶 전반에 영향을 미치며, 부부관계 및 결혼생활에도 상당히 밀접하게 관련이 있다. 

우울과 부부의 결혼생활과 서로 관련이 있다는 것은 이미 많은 선행연구에서 밝혀져 오고 있는 가운데(윤

지연, 강선경, 2018; 전은주, 김득성, 2013; Culp & Beach, 1998; Proulx et al., 2007), 결혼 만족과 우울의 

인과적 관계에 대해서는 두 가지의 다른 견해가 존재한다. 먼저, 부부 각 개인의 우울 증상 경험이 배우자

와의 관계에서 불화를 유발한다는 스트레스 유발모형(stress generation model, Davila et al. 1997)이 있다. 

실제 많은 선행연구에서 우울감은 의욕을 저하시킬 뿐 아니라 다양한 인지, 정서 및 신체 증상을 발생시

켜 일상 유지의 어려움을 야기하며, 이는 만족스럽지 못한 결혼생활과 직접적인 관련이 있는 것으로 나타

났다(윤지연, 강선경, 2018). 

하지만 최근 들어 결혼만족정도가 우울에 영향을 미친다는 우울의 결혼불화모형(marital discord model 

of depression, Beach et al. 1990)이 점차 지지되고 있다. 우울의 결혼불화모형은 결혼생활에서의 갈등 및 

불화가 배우자의 지지와 같은 자원을 제한하고, 배우자의 스트레스를 높여 결혼생활의 불만족을 초래해 

부부 각 개인의 우울을 증가시킨다고 본다(이가현 외, 2017). 즉, 결혼생활의 불화가 부부 사이의 화합과 

상호 친밀감을 낮추고 배우자에 대한 공격성과 적대감을 높여 결과적으로 상호 간의 우울증상을 유발한다

는 것이다(Proulx et al., 2007). 실제 결혼생활에 대한 불만족이 높은 사람들은 높은 우울증상을 보고하는 

경향이 있으며(Culp & Beach, 1998), 부부관계 만족은 부부의 각 개인의 우울과 같은 심리적 부적응과 부

적 상관관계를 보이는 것으로 나타났다(박영화, 고재홍, 2005). 또한 실제 우울증 환자들은 결혼에 대한 불

만족이 자신의 우울증상에 선행한다고 지각하며(O’Leary et al. 1990) 만족스러운 결혼생활은 우울증상을 

완화시키는 것으로 나타났으나(Brown et al., 1992), 반대로 다양한 치료적 개입을 통해 우울증상이 개선된 

사람들은 이후 부부 사이의 불화가 완화되거나 결혼생활만족이 높아지지는 않는 것으로 드러났다(Foley 

et al., 1989). 

우울증상은 연령 증가에 따라 감소하거나(김봉균 외, 2014; 전해숙, 강상경, 2009; Blazer et al., 1991) 증

가하는 변화 형태(이현주, 2013; Green & Benzeval 2011)를 보인다는 선행연구들에 근거하여 결혼만족과 

우울의 관련성에 대한 종단연구들도 진행이 되었는데, 우울의 결혼 불화 모형을 시사하는 결과들이 나타

났다. Whisman과 Bruce(1999)이 진행한 900명 이상의 일반인 대상 연구에서 배우자와의 결혼생활불만족

을 보고한 집단이 그렇지 않은 집단에 비해 우울이 발생할 위험성이 세 배 정도 높게 나타났으며, 신혼부

부를 대상으로 결혼만족과 우울의 교차지연효과를 살펴본 Fincham 등(1997)의 연구에서는 결혼만족이 우

울에 미치는 지연효과가 남편과 아내에게서 모두 나타났으며, 이에 반해 우울이 결혼만족에 미치는 지연

효과는 남편에게서만 발견이 되었다. 
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위에 제시한 연구들이 우울의 결혼 불화 모형을 지지하는 결과를 보이기는 하였으나, 남편과 아내가 각

자 자신이 지각한 만족도가 자신의 우울 증상에 대한 관련성만을 보여준다는 한계가 있다. 부부관계는 상

호 의존적이기 때문에 남편이나 아내의 우울은 자신의 만족뿐 아니라, 배우자의 만족에 의해서도 영향을 

받으므로, 부부간의 결혼만족과 우울사이의 이자관계 상호영향을 살펴볼 필요가 있다. 더 나아가 연령이 

증가함에 따라 결혼생활만족과 우울의 수준이 변화한다는 점을 고려하여 여러 시점에 걸친 결혼만족의 변

화에서 부부의 개인차와 우울의 변화에서 개인차가 서로 어떠한 관련성을 갖는지에 대한 탐색이 필요하

다. 

이러한 필요성에 근거하여 최근 국내에서 이자성장 행위자-상대방 상호의존 모형(Dyadic Growth 

Actor-Partner Interdependence Model: DG-APIM)을 활용하여 노년기 부부의 관계만족도와 우울의 종단적 

변화 사이의 관련성을 살펴본 연구가 진행되었다(이가현, 정성창, 장승민, 2017). 이자성장 행위자-상대방 

상호의존 모형은 이자성장모형(Dyadic Growth Model: DGM)과 짝 자료(dyadic data)의 상호의존성을 반

영하는 행위자-상대방 상호의존 모형(Actor-Partner Interdependence Model: APIM)을 결합한 것으로, 위 

연구에서는 해당 모형을 활용하여 부부의 관계 만족과 우울의 성장모형을 살펴보고, 성장모형을 구성하는 

성장요인 사이의 상호의존적 관계를 확인하였다. 노년기 부부관계 만족의 변화궤적과 노년기 부부의 우울

의 변화궤적의 이자적 상호의존성을 살펴본 결과, 남편의 평균 우울 수준은 아내의 관계만족 수준이 높을

수록 낮아지며(상대방효과), 아내의 평균 우울 수준은 자기와 남편의 부부관계만족 수준이 높을수록 낮게 

나타났다(자기효과과 상대방효과). 또한, 남편과 아내의 우울 증가율은 자신의 관계만족도의 감소율이 클

수록 더 커지는 것으로 드러났다(이가현 외, 2017). 위 연구가 우울의 결혼 불화 가설이 종단적 변화에서

도 지지되는 것을 밝혔다는 점에서 매우 의의가 있으나, 대상이 노년기 부부에만 한정이 되었다는 아쉬움

이 있다. 따라서 본 연구에서는 부부의 연령 폭을 확대하여 노년기 부부만이 아니라, 청장년층의 부부를 

대상으로 이자성장 행위자-상대방 상호의존 모형을 활용하여 부부 결혼만족도와 우울의 종단적 변화 사이

의 관련성을 살펴보고자 한다. 

제3  연구방법

1. 연구 상

본 연구는 한국복지패널 컨소시엄에서 매년 조사하고 있는 한국복지패널 데이터 중 2015년부터 2021년

까지의 7차년도 데이터를 활용하였다. 한국복지패널은 표본 가구 내의 15세 이상 가구원을 모두 대상으로 

조사하고 있다. 본 연구는 남편과 아내의 데이터를 활용하는 데 목적이 있었기 때문에 다음의 과정을 통

해 데이터를 선별하였다. 가구주와의 관계 문항을 통해 가구주와 가구주의 배우자만을 선별하였으며, 또한 

현재 혼인 상태에 있고 동거 중인 부부의 데이터만을 선별하였다. 그 결과, 본 연구에서는 현재 동거 중인 

혼인 상태의 부부 1269쌍을 활용할 수 있었다. 1269쌍의 데이터는 가구 id를 활용하여, 남편의 7차년도 데

이터와 아내의 7차년도 데이터를 하나의 행으로 구성하여 분석에 활용하였다.

남편의 출생연도는 1924년부터 1994년에 분포하였으며, 아내의 출생연도는 1929년부터 1996년까지 분포

하였다. 출생연도별 구체적인 사례 수는 아래 <표 1>과 같다.
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2. 측정도구

1) 결혼만족도

'배우자와의 관계에 대해 얼마나 만족하십니까?'라는 문항에 대해 ‘매우 불만족(1점)’ 에서 ‘매우 만족(7

점)’의 리커르트로 측정한 자료를 활용하였다.

2) 우울감

'식욕이 없음', '뭘 해 나갈 엄두가 나지 않음' 등 11개의 문항에 대해 4점 리커르트로

측정한 자료를 활용하였다. 이와 같은 11문항은 복지패널에 포함된 우울에 대한 인식 변수를 측정하는 

문항이며, 복지패널에서는 CES-D(Center for Epidemiologic Studies-Depreesion Scale) 척도를 활용하고 있

다. 본 연구에서는 역코딩이 필요한 두 문항(비교적 잘 지냈다, 불만없이 생활)을 역코딩한 후 총점을 계

산하여 우울감의 정도를 측정하였다.

3. 자료분석  연구모형

본 연구에서는 자료분석을 위해 SPSS 22와 AMOS 22를 활용하였다. 첫째, 연구 대상의 인구통계학적 

특성 및 각 측정 변인들의 기술통계를 위해 SPSS를 활용하여 빈도분석 및 평균 및 표준편차를 확인하였

다. 둘째, 결혼만족도와 우울의 선형 성장모형을 설정하기 위해 이자성장모형(DGM)을 각각 변인에 따라 

수행하였다. DGM 분석을 위해 7차년도 데이터의 각 시점에서 초기값(절편)의 요인부하량에는 모두 1을 

부여하였고, 변화율(기울기)의 요인부하량에는 –3부터 3까지의 요인부하량을 부여하였다. 본 연구에서 수

행한 DGM 모형은 [그림 1]과 같다. 셋째, 부부의 결혼만족도 성장요인과 우울감의 성장요인의 상호의존 

관계를 탐색하기 위해 이자성장 행위자-상대방 상호의존모형(DG-APIM)을 수행하였다. 본 연구에서 수행

한 DG-APIM 모형은 [그림 2]와 같다.

출생연도 남편 사례 수 남편 백분율 아내 사례 수 아내 백분율

1920-1929 9 0.71% 2 0.16%

1930-1939 152 11.98% 87 6.86%

1940-1949 257 20.25% 237 18.68%

1950-1959 248 19.54% 247 19.46%

1960-1969 276 21.75% 301 23.72%

1970-1979 249 19.62% 294 23.17%

1980-1989 48 3.78% 75 5.91%

1990-1999 6 0.47% 18 1.42%

결측치 24 1,89% 8 0.63%

총합 1269

<표 1> 연구 상 출생연도
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[그림 1] 이자성장모형

[그림 2] 이자성장 행 자-상 방 상호의존모형
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제4  결과

1. 기술통계

본 연구에서는 결혼만족도의 변화가 우울의 변화에 미치는 상호맥락적인 영향을 탐색하고자 하였다. 본 

연구의 주요 변인인 결혼만족도와 우울의 기술통계 결과는 <표 2>, <표 3>과 같다. 먼저, 결혼만족도의 

경우 남편은 7차년도 모두 5.4점 이상의 평균을 보였으며, 아내는 5.1 이상의 평균을 보여 남편의 평균이 

더 높음을 확인할 수 있었다. 

우울의 경우 남편의 평균은 13.2점에서 14점대 사이를 보였으며 7차 데이터에서 가장 높은 평균 값을 

보였다. 아내의 평균은 13.8에서 14.7점대의 값을 보였으며 남편의 우울 평균값보다 높은 값을 보이고 있

었다. 

2. 모형 합도

결혼만족도와 우울에 대한 DGM 모형과 DG-APIM 모형의 적합도를 살펴보았으며 결과에 대해 <표 4>

에 제시하였다.  DGM 모형의 경우 두 모형 모두 CFI 값과 TLI 값이 .95 이상 제시되고, RMSEA 값이 .0

6 이하로 제시되었다. 이를 통해 각각의 DGM 모형이 부부의 결혼만족도와 우울의 종단적인 변화를 적합

하게 설명함을 확인할 수 있었다. DG-APIM 모형의 경우에도 CFI와 TLI 값이 모두 .95 이상으로 제시되

었으며, RMSEA 값도 .032로 기준을 만족하였다. 

결혼 1차 결혼 2차 결혼 3차 결혼 4차 결혼 5차 결혼 6차 결혼 7차

남편 M 5.500 5.447 5.411 5.543 5.543 5.561 5.539

남편 SD 1.065 1.127 1.142 1.084 1.059 1.068 1.140

아내 M 5.174 5.142 5.105 5.204 5.207 5.157 5.118

아내 SD 1.283 1.309 1.330 1.287 1.273 1.314 1.303

<표 2> 결혼만족도 기술통계

우울 1차 우울 2차 우울 3차 우울 4차 우울 5차 우울 6차 우울 7차

남편 M 13.375 13.289 13.645 13.494 13.586 13.895 14.099

남편 SD 3.973 3.986 4.201 4.064 3.741 4.231 4.351

아내 M 14.000 13.988 14.069 13.853 14.163 14.721 14.687

아내 SD 4.507 4.510 4.337 4.192 4.233 4.696 4.664

<표 3> 우울 기술통계
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3. 성장요인 모수 추정값

DGM 모형을 통해 확인할 수 있었던 결과는 각각 변인에 따라 아래 <표 5>, <표 6>과 같이 제시되었

다. 첫째, 결혼만족도의 경우 남편의 평균이 5.440으로 아내의 평균인 5.110보다 높게 제시되었다. 또한 결

혼만족도의 평균적인 변화율은 남편은 .003으로 양수로 나타나 상승하는 것으로 나타났으나 통계적으로 

유의하지 않았고, 아내는 -.016으로 감소하는 것으로 나타났으며 p<.05 수준에서 통계적으로 유의하였다. 

더 나아가 분산을 통해 남편과 아내의 평균요인은 유의한 개인차를 보였으며(남편 분산=.471, 아내 분산=.

540), 변화율 요인 또한 p<.05 수준에서 유의한 개인차가 나타남을 확인할 수 있었다(남편 분산=.004, 아내 

분산=.016). 마지막으로, 공분산의 경우 남편과 아내의 평균요인 간의 상관과 남편과 아내의 변화율 간의 

상관이 높게 나타남으로써, 부부 간의 결혼만족도 평균과 상호작용의 상호관련성을 확인할 수 있었다.

둘째, 우울의 경우 남편의 평균이 13.836으로 아내의 평균인 14.402보다 낮게 제시되었다. 또한 우울의 

평균적인 변화율은 남편은 .172로 유의하게 상승하였으며, 아내 또한 .183으로 유의하게 상승하는 것으로 

나타났다. 더 나아가 분산을 통해 남편과 아내의 평균요인은 유의한 개인차를 보였으며(남편 분산=6.406, 

아내 분산=8.978), 변화율 요인 또한 유의한 개인차가 나타남을 확인할 수 있었다(남편 분산=.158, 아내 분

산=.239). 마지막으로, 공분산의 경우 남편과 아내의 평균요인 간의 상관과 남편과 아내의 변화율 간의 상

관이 높게 나타남으로써, 부부의 우울 간의 평균과 상호작용의 상호관련성을 확인할 수 있었다.

모형 χ2 df CFI TLI RMSEA

성장모형

결혼만족도 DGM 318.266*** 97 .965 .962 .042

우울 DGM 212.428*** 97 .976 .974 .031

구조모형

DG-APIM 762.808*** 328 .964 .955 .032

<표 4> 합도 비교 결과

구분 평균 표준오차

분산 및 공분산

남편 아내

평균요인 변화율요인 평균요인 변화율요인

남편

(DGM)

평균요인 5.440*** .023 .471***

변화율 요인 .003(p=.578) .006
-.002(p=.720)

(r=-.038)
.004(p=.021)

아내

(DGM)

평균요인 5.110*** .028
.540***

(r=907)
.003(p=.637) .753***

변화율 요인 -.016(p=.023) .007
-.003(p=.579)

(r=-.035)

.006***

(r=.775)

.000(p=.977)

(r=-.002)
.016***

<표 5> 부부 결혼만족도의 성장요인 모수 추정값
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4. 구조모형 모수 추정값

남편과 아내의 결혼만족도의 성장요인이 우울의 성장요인에 미치는 영향을 알아보기 위해 DG-APIM

을 추정하였으며, 그 결과는 아래 <표 7>과 같다. 첫째, 남편의 우울 평균은 자신의 결혼만족도에 의해 

유의하게 설명되는 자기효과만을 보였다. 즉, 자신의 결혼만족도의 평균이 높을수록 자신의 우울의 평균

이 낮게 나타났다(b=-2.136). 둘째, 아내의 우울 평균은 자기효과와 상대방효과 모두 유의하게 나타났다. 

즉 자신의 평균 결혼만족도가 높을수록, 또한 남편의 결혼만족도가 높을수록 우울이 낮게 나타난 것이

다. 또한 표준화계수를 통해 상대방 효과(-.436)가 자기효과(-.256)보다 큰 것을 확인할 수 있었다. 셋째, 

남편의 우울 변화율에 대해 자기효과는 유의하지 않았으나, 상대방효과가 유의하게 나타났다. 즉 아내의 

결혼만족도 변화율은 남편의 우울 변화율을 유의하게 설명하였으며, 이는 아내의 결혼만족도 변화율이 

높을수록 우울의 변화게 낮게 나타나는 것을 의미한다. 넷째, 아내의 우울 변화율은 자기효과가 유의하

였으며, 상대방효과는 유의하지 않았다. 즉 자신의 결혼만족도 변화율이 높을수록 낮은 우울 변화율이 

나타나는 것이다. 종합하면 남편과 아내 모두 아내의 결혼만족도 감소 속도가 빠를수록, 우울의 증가속

도도 빨라지는 것을 예측해볼 수 있다.

주: I=평균요인, S=변화율 요인

*p<.05, **p<.01, ***p<.001

구분 평균 표준오차

분산 및 공분산

남편 아내

평균요인 변화율요인 평균요인 변화율요인

남편

(DGM)

평균요인 13.836*** .085 6.406***

변화율 요인 .172*** .024
.237**

(r=.236)
.158***

아내

(DGM)

평균요인 14.402*** .096
5.519***

(r=.728)

.255(p=.001)

(r=.215)
8.978***

변화율 요인 .183*** .025
.168(p=.023)

(r=.135)

.115***

(r=.591)

.241(p=.003)

(r=.164)
.239***

<표 6> 우울의 성장요인 모수 추정값

경로 비표준화 계수 표준오차 표준화 계수

남편 결혼 만족(I) -> 남편 우울(I) -2.136*** .375 -.594

아내 결혼 만족(I) -> 남편 우울(I) -.261(p=.391) .304 -.088

남편 결혼 만족(S) -> 남편 우울(I) 1.220(p=.632) 2.546 .047

아내 결혼 만족(S) -> 남편 우울(I) -3.325(p=.162) 2.377 -.143

남편 결혼 만족(I) -> 아내 우울(I) -1.852*** .433 -.436

아내 결혼 만족(I) -> 아내 우울(I) -.892(p=.011)* .349 -.256

남편 결혼 만족(S) -> 아내 우울(I) -5.904(p=.054) 3.065 -.194

아내 결혼 만족(S) -> 아내 우울(I) 2.548(p=.347) 2.709 .092

남편 결혼 만족(I) -> 남편 우울(S) -.123(p=.365) .135 -.200

아내 결혼 만족(I) -> 남편 우울(S) .048(p=.665) .110 .095

남편 결혼 만족(S) -> 남편 우울(S) -1.427(p=.130) .943 -.325

아내 결혼 만족(S) -> 남편 우울(S) -1.820(p=.041)* .889 -.456

남편 결혼 만족(I) -> 아내 우울(S) -.258(p=.150) .179 -.382

아내 결혼 만족(I) -> 아내 우울(S) .173(p=.234) .145 .312

남편 결혼 만족(S) -> 아내 우울(S) -.425(p=742) 1.292 -.088

아내 결혼 만족(S) -> 아내 우울(S) -4.762*** 1.347 -1.086

<표 7> 구조모형 모수 추정값
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위와 같은 결과를 요약하여, DG-APIM 모형에서 유의한 경로를 실선으로 표현하면 아래 [그림 3] 과 

같다. 남편의 우울 평균은 자기효과만을 보였으며, 아내의 우울 평균은 자기효과와 상대방효과 모두 유

의하게 나타났다. 또한 남편의 우울 변화율은 상대방효과를 보였고, 아내의 우울 변화율은 자기효과를 

보였다.

[그림 3] 자기효과와 상 방 효과

제5  결론  논의

본 연구는 이자성장 행위자-상대방 상호의존 모형을 활용하여 부부 결혼만족도와 우울의 종단적 변화 

사이의 관련성을 살펴보았으며, 이를 통해 남편과 아내의 결혼만족도의 성장요인이 우울의 성장요인에 미

치는 영향을 자기효과와 상대방효과를 활용하여 탐색할 수 있었다. 본 연구 결과를 통해 도출한 시사점은 

다음과 같다. 

첫째, 남편과 아내의 결혼만족도의 성장 모형을 통해 부부 간의 차이 및 상호작용을 확인할 수 있었다. 

먼저, 남편의 결혼만족도가 아내의 결혼만족도보다 높게 제시되었다. 이는 대체로 많은 선행연구에서 남편

의 결혼만족도가 아내의 만족도보다 더 높은 것으로 보고하는 결과와 동일한 결과이다(Jackson et al., 

2014). 또한 남편과 아내의 결혼만족도 간의 상호관련성 또한 선행연구와 동일한 결과를 보였다(송진아, 

전세송, 2023). 다만, 연구 결과 남편의 결혼만족도는 상승하였으나 그 정도가 유의하지 않았고, 아내의 결

혼만족도는 유의하게 시간에 따라 감소하였다. 이는 다른 국내 선행연구에서 남편과 아내의 결혼만족도 

평균이 모두 감소하며 특히 남편의 속도가 더 빠르게 감소한다고 보고한 것과 차이를 보이는 결과이다(박

병선, 배성우, 2011; 이가현 외, 2017). 기존 선행연구에서는 남편 결혼만족도의 보다 빠른 감소 속도를 가
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부장제의 전통 및 남편의 벌이가 주 소득원이 되는 현상을 통해 해석하고 있다(박병선 배성우, 2011; 이가

현 외, 2017). 과거와 비교하였을 때, 가족 내 가치관 및 여성의 경제적 활동비율이 크게 변화함에 따라 

본 연구에서는 이러한 차이가 나타난 것을 예상해볼 수 있다(박공주, 강성금, 2019). 그러나 결혼만족도를 

종단적으로 살펴본 선행연구는 미비한 실정이기 때문에 보다 상세한 탐색이 요구된다. 예를 들어, 결혼만

족도는 결혼 유지 기간 동안 가정 내 다양한 책임을 공동으로 감당하고 상호작용하는 과정에서 상승과 감

소를 나타내게 되며(조보배, 2022), 결혼 유지 기간 혹은 연령에 따라 결혼에서 추구하는 목표가 변화한다

(Li & Fung, 2011). 따라서 추후 연구에서는 부부의 결혼만족도의 종단적 변화를 탐색함에 있어서, 맞벌이 

여부 및 생애주기, 세대 및 연령 등을 보다 세세하게 살펴보아야 할 것이다.

둘째, 남편과 아내의 우울의 성장 모형을 통해 부부 간의 차이 및 상호작용을 확인할 수 있었다. 먼저, 

아내의 우울이 남편의 우울보다 높게 제시되었으며, 아내와 남편 모두 시간이 지남에 따라 우울이 유의하

게 증가하는 것을 확인할 수 있었다. 또한, 아내와 남편의 우울의 평균과 변화율은 유의한 상관을 보이고 

있었다. 남편과 아내의 우울은 정적인 관계를 보이는 것으로 보고되고 있으며, 이는 횡단면

(cross-sectional) 연구뿐만 아니라(Hippisley-Cox et al., 2002), 종단적 연구에서도 지지되고 있다. Kouros

와 Cummings(2010)의 연구에서는 시간이 지남에 따라 남편의 우울 증상이 상승하는 것이 아내의 우울 

증상의 상승에 영향을 미친다는 것을 확인할 수 있었다. 그러나 부부의 우울감의 상승은 선행연구에 따라 

상이한 결과를 보이고 있다. 8-16세 사이의 자녀를 둔 동거 중인 국외 부부를 대상으로 진행한 연구에서

는 3년 간 부부의 우울이 모두 감소하는 것이 보고되었으나(Kouros & Cummings, 2010), 국내 노년기 부

부를 대상으로 진행한 선행연구에서는 본 연구와 동일하게 남편과 아내 모두 우울이 선형적으로 증가하였

으며 평균적으로 우울의 정도는 남편이 더 낮은 것으로 나타났다(이가현 외, 2017). 이러한 차이의 원인은 

연구대상의 연령을 통해 예상해볼 수 있다. 중년기 및 노년기에는 연령이 증가함에 따라 우울 또한 증가

하는 것으로 보고되고 있으며, 이러한 우울의 증가에는 은퇴, 경제적 어려움, 신체 기능의 저하 등 중·노

년기에 경험하는 사건들이 영향을 미칠 수 있다(이은지, 전혜정, 2015). 본 연구는 1970년대 이전에 출생한 

대상자들이 높은 비율을 차지하고 있기 때문에 우울 증상이 증가하는 결과가 제시될 수 있는 것이다.

셋째, 이자성장 상대방-행위자 모형을 활용하여 부부 결혼만족의 변화 궤적과 부부의 우울 변화 궤적의 

이자적 상호의존성을 확인한 결과, 남편의 평균 우울 수준은 자신의 평균 결혼만족 수준이 높을수록 우울 

수준이 낮았으나(자기효과), 아내의 평균 결혼만족 수준이 남편의 평균 우울 수준에 미치는 추가적인 영향

(상대방효과)은 확인되지 않았다. 아내의 평균 우울 수준은 남편과 자신의 평균 부부 결혼만족 수준이 높

을수록 낮아지는 것으로 확인되었다(자기효과와 상대방효과). 이는 남편보다 아내가 부부관계에서 배우자

의 감정에 더 영향을 받는다는 선행연구와도 일치하는 결과이다(Kouros & Cummings, 2010). 또한, 남편

의 우울 변화율은 아내의 결혼만족도 변화율과 부적 상대방효과를 보였으며, 아내의 우울 변화율은 자신

의 결혼만족도의 변화율과 부적 자기효가를 보였다. 즉, 남편의 우울 증가율은 아내의 결혼만족도의 감소

율이 클수록 컸으며, 아내의 우울 증가율은 자신의 결혼만족도의 감소율이 클수록 컸다. 이와 같은 결과는 

우울의 결혼 불화 모형이 종단적 변화에서도 지지되는 것으로 해석 될 수 있다. 다만, 노년기 부부 관계만

족도와 우울의 종단적 변화를 살펴본 이가현 등(2017)의 연구에서는 남편과 아내의 관계만족의 평균수준

이 배우자의 평균 우울 수준을 예측하는 상대방효과가 드러났지만, 본 연구에서는 남편의 평균 결혼만족

만이 아내의 평균 우울 수준에 유의미하게 영향을 미쳤다는데에서 차이가 있다. 즉, 청장년층을 포함한 대

상에서는 남편의 평균 우울수준은 아내의 평균 결혼만족 수준보다는 자기의 평균 결혼만족 수준에 더 영
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향을 받는 것으로 해석할 수 있다. 다만 변화율에 있어서는 아내의 결혼만족 변화율이 남편의 우울 변화

율에 유의미한 영향을 미치는 것으로 밝혀져, 이가현 외(2017)의 연구에서 변화율에서 부부의 상호작용 효

과가 없는 것으로 나온 결과와 다른 맥락을 보인다. 이는 부분적이기는 하지만, 우울의 변화율에서도 여전

히 상호작용 효과가 존재함을 시시한다. 종합적으로 보았을 때, 부부생활에서 각 배우자의 우울을 감소시

키기 위해서는 각 개인이 느끼는 결혼만족 뿐 아니라, 배우자가 느끼는 결혼만족 역시 중요하게 고려할 

필요가 있으며, 더 나아가 지속적인 결혼생활에서 남편과 아내의 결혼만족을 함께 높일 수 있는 공통의 

요인들에 대한 관심이 필요함을 시사한다(권오균, 허준수, 2010; 이가현 외, 2017).

이러한 연구 결과가 갖는 의의는 다음과 같다. 첫째, 본 연구에서 청장년층과 노년기 부부를 모두 포함

하여 다양한 연령대의 부부를 대상으로 연구를 진행하였다는 데에서 의의가 있다. 최근 부부의 결혼만족

과 우울의 관계에 대해 부부 상호의존성을 고려한 종단적 연구는 노년기 부부들만을 대상으로 진행이 되

었으나(이가현 외, 2017), 노년기 이전의 세대가 포함되지 않았다는 점에서 아쉬움이 있었다. 본 연구에서

는 이러한 한계를 보완하여 부부의 전 연령을 대상으로 연구를 진행하여 부부 결혼만족과 우울의 관련성

을 전반적으로 이해할 수 있는 기초자료를 마련했다는 점에서 의미가 있다고 여겨진다. 둘째, 우울의 결혼

불화모형을 지지하는 본 연구의 결과는 가족 및 부부상담의 임상적 실제에 참고할 만한 유용한 자료를 제

공했다는 점에서 의의가 있다. 실제 우울로 인해 치료를 받으러 온 여성의 절반 이상이 결혼생활 만족이 

낮고, 배우자와 심각한 갈증을 경험하고 있는 것으로 밝혀지고 있어(변외진, 김춘경, 2006; Rounsaville et 

al., 1979) 기혼인 내담자가 우울과 같은 심리적 어려움을 호소하는 경우, 내담자의 결혼생활 및 만족정도

를 중요하게 탐색해 볼 필요가 있다. 이는 기혼부부들의 애착양식, 감정표현불능증, 결혼만족도와 우울증

상 간의 관련성을 살펴본 김영숙 외(2011)의 연구에서 우울증상에 대한 개입 시 기혼 내담자들의 결혼생

활에 대한 접근이 우선적으로 필요하다는 제안과도 일치한다. 따라서 기혼자인 내담자가 우울을 경험하고 

있는 경우, 내담자의 결혼만족정도를 살펴보고 개인의 우울에 대한 심리적 개입 뿐 아니라 부부상담을 병

행하여 결혼생활의 개선이 함께 되어야 치료의 효과성이 증대될 것으로 기대한다. 또한 본 연구의 결과에

서 부부 결혼만족 및 우울에서 부부간의 상호작용 효과가 나타나는 것을 고려할 때 부부상담에서 부부의 

개인적 특성의 차이에 중점을 두기보다는 부부의 결혼생활에 대한 인식을 서로 공유하고 이해하는 데 중

점을 두어 상담을 진행하는 것이 더욱 중요함을 시사하는 바이다. 이는 부부상담에서 각 배우자의 개인적

인 특성과 함께 부부의 친밀도, 부부 모두의 문제해결에 대한 의지, 결혼유지 의사 등 부부의 특성요인이 

치료를 일으키는 중요한 요인이라는 연구와도 일치하는 맥락이다(박진희 외, 2020).

본 연구의 한계 및 제언은 다음과 같다. 첫째, 본 연구에서 활용한 결혼만족도 점수가 단일문항에 의해

서 측정되어 실제 부부의 결혼만족도를 충분히 반영하지 못했을 가능성이 있다. 결혼만족도는 의사소통, 

갈등해결방법, 분노 및 스트레스 조절, 부부의 성역할, 원가족과의 관계, 가정 내 역할 분담 및 자녀 양육 

등 다양한 하위 요인들로 구성되어 있으므로(김희진, 2004) 추후 연구에서는 조금 더 정교한 척도를 활용

하여 부부의 결혼만족을 측정할 필요가 있다. 둘째, 본 연구에서는 연령의 구분없이 모든 연령대의 부부를 

대상으로 하여 부부의 결혼만족도와 우울의 전반적인 관련성을 확인하였다는 데에 의의가 있으나, 특정 

세대별 특성을 살펴보는데에는 제한이 있다. 부부의 결혼만족과 우울 모두 결혼 지속 기간에 따라서 변화

하는 모습을 보인다고 알려져 있어(김봉균 외, 2014; Blazer et al., 1991; Green & Benzeval 2011; Roach, 

Frazier & Bowden, 1981) 세대에 따라 그 양상이 다를 수 있다. 따라서 추후 연구에서는 세대별로 연령을 

구분하여 각 세대의 부부만족도와 우울의 관련성을 살펴볼 것을 제안한다. 셋째, 본 연구에서는 부부 결혼
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만족도와 우울에 미치는 다양한 요인들이 고려되지 않았다는 데 한계가 있다. 부부관계 및 우울은 부부의 

건강상태, 사회경제적 요인과 다양한 심리적 요인들에 의해 영향을 받으므로(김정식, 최형주, 2011; 이현주 

, 2013), 추후 연구에서는 이러한 점들이 함께 고려되어야 할 것이다. 특별히 본 연구에서 드러난 우울의 

기술통계를 보면, 2019년(5차년도)부터 부부의 우울평균수준이 급격히 상승하는 모습을 보인다. 이는 최근 

전 세계적으로 어려움을 가져다 준 코로나19로 인한 팬데믹 시대와 관련이 있는 것으로 추측할 수 있다. 

실제 코로나19로 인해 심리적 위기와 스트레스가 매우 커졌으며(Huang et al., 2020; Lin, 2020), 이로 인

해 우울감 등의 심리적 증상들이 함께 높아졌다는 보고들이 있다(곽희용 외, 2020; 이동훈, 2020). 따라서 

추후에는 코로나19라는 특수한 사회적 상황을 고려하여 그 시기 동안의 부부 결혼만족과 우울과의 관계를 

살펴보고 다른 시기와 비교 분석 해 볼 것을 제안한다. 이는 사회적 상황이 부부의 심리상태와 결혼생활

에 미치는 영향에 대한 가치있는 자료가 될 것으로 기대한다.
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소득과 자산의 결합지위가 복지태도에 미치는 영향

양종민(서울대학교 사회발전연구소)

제1  문제제기

자산과 소득은 부를 축적하는 원천이자 사회적 위험으로부터 개인과 가족을 보호하는 사적 안전망의 기

능을 담당한다. 특히 한국과 같이 공적 복지제도가 제한적인 상황에서 자산과 소득의 가치는 더욱 중요하

다고 할 수 있다. 한국 사회에서 중산층이라는 개념이 바로 이러한 자산과 소득의 역할을 잘 드러내는 개

념이라고 할 수 있는데, 구해근(2022: 38)은 열망의 개념(aspirational category)으로서 중산층을 “어느정도

의 경제적 안정과 여유를 누리는 사람들이고 이 경제적 여력으로 자녀교육과 사회적 관계에서 남들이 하

는 만큼 따라서 할 수 있는 사람”이라고 정의했다. 따라서 중산층이 된다는 의미는 자산과 소득을 바탕으

로 부를 축적함으로써 사회적 위험으로부터 개인과 가족을 보호하는 동시에 사회적 지위를 획득한다는 의

미를 내포하고 있다. 그러므로 소득과 자산의 축적 수준에 따라 공적복지에 대한 태도가 달라질 수 있다.

한국은 경제발전이 본격적으로 추진된 1960년대 이후부터 1990년대 초반까지 개발국가가 공적복지의 

역할을 대신했다. 개발국가의 경제성장이 일자리를 만들어내고, 이러한 일자리가 공적 복지를 대신하여 빈

곤과 불평등을 해소했다. 실제로 1980년대부터 1993년까지 지니계수(gini coefficient)로 측정한 불평등 수

준은 지속적으로 낮아졌다(윤홍식, 2019). 그리고 이 시기에 낮은 조세부담률을 바탕으로 중·상층 집단은 

민간보험, 저축, 부동산(혹은 주택) 투자 등을 통해 사적 자산을 축적함으로써 개인과 가족 단위로 사회적 

위험에 대응하기 시작했다. 

그러나 1997년부터 본격적으로 증가하기 시작한 공적 복지지출은 개발국가의 역할을 대신하지 못했다. 

다시 말해, 복지지출의 증가가 경제성장의 기능을 대신하여 빈곤과 불평등의 문제를 해결할 정도로 효과적

이지 못했던 것이다. 실제로 제도적으로는 복지선진국 수준의 시스템을 구축했지만 여전히 세계에서 가장 

높은 수준의 자살률, 노인 빈곤율, 세계에서 가장 낮은 수준의 출산율 등은 공적 사회보장제도가 시민들의 

생애과정에서 직면할 수 있는 사회적 위험을 효과적으로 해결하지 못하고 있다는 증거라고 할 수 있다.

이러한 가운데 사적자산축적이 공적복지의 기능적 등가물로 자리매김하면서 한국사회에서 복지의 의미

가 집합적 연대(solidarity)의 산물이 아닌 개인간의 경쟁을 통해 사적으로 축적해야하는 존재로 간주되었

다(김도균, 2018; 윤홍식, 2019). 하지만 한국 사회가 직면하고 있는 다양한 사회적 문제를 해결하기 위해

서는 사회적 합의를 바탕으로 시민들에게 실질적인 혜택을 제공할 수 있는 사회보장체계를 구축할 필요가 

있으며, 이를 위해서는 복지지출 확대와 증세를 위한 사회적 합의가 필수불가결하다. 이러한 맥락에서 소

득과 자산의 축적 수준에 따라 복지제도 및 복지증세를 위한 태도가 어떻게 다른지 경험적으로 검증해볼 

필요가 있다.

그동안 소득과 자산의 축적 수준에 따라 복지 태도가 어떻게 달라지는지에 대한 연구는 많이 진행되었

지만 소득과 자산의 결합지위에 따른 복지 태도의 상이성에 대한 연구는 충분히 진행되지 못했다(Fuller 
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et al., 2020; Jensen & Wiedemann, 2023). 그리고 소득과 자산의 결합지위에 관한 연구에서도 복지에 대

한 태도가 전반적으로 긍정적인 저소득-저자산 집단과 전반적으로 부정적인 고소득-고자산 집단에 초점을 

맞추고 있다. 그러나 한국사회의 맥락에서 저소득-고자산, 고소득-저자산 집단의 경우 구체적으로 복지에 

대한 태도가 어떤지에 대해 측정한 연구가 거의 존재하지 않는다. 그리고 자산과 소득의 결합분포를 분석

하더라도 자산과 소득의 상호작용 효과를 측정함으로써 이 두집단의 복지태도가 저소득-저자산, 고소득-고

자산 집단 중 어느 집단의 복지태도와 유사한지에 대해서는 보여주지 못하고 있다(이철승 외, 2018). 

이러한 맥락에서 본 연구는 Jensen과 Wiedemann(2023)이 시도한 자산과 소득의 결합분포 구분 방식을 

활용하여 한국사회에서 자산과 소득의 결합지위에 따라 복지에 대한 태도가 얼마나 상이한지 혹은 유사한

지 분석하고자 한다. 이를 통해 현재 한국사회에서 복지에 대한 태도의 분열구조를 파악함으로써 향후 사

회보장체계의 개혁을 위한 사회적 합의 구축 과정에 함의를 제공하고자 한다.

제2  선행연구 검토 

1. 소득과 자산이 복지태도에 미치는 향에 한 선행 연구

복지태도와 관련된 많은 선행연구는 개인의 경제적 지위와 자기 이해(self-interest)를 정책 선호의 주요 

동인으로 파악한다. 대표적으로 Meltzer-Richard 모델에 따르면 중위소득 투표자(median voter)의 재분배 

정책에 대한 선호에 따라 정부의 정책적 방향성이 결정된다고 주장한다(Romer, 1975; Meltzer & Richard, 

1981). 다시 말해, 고소득자와 중위소득자 간의 소득 격차가 얼마나 벌어지는지에 따라 중위소득 투표자의 

재분배 정책에 대한 선호가 달라진다는 것이다. Lupu와 Pontusson (2011)도 비슷한 맥락에서 중산층이 고

소득층과 저소득층 중 어느 집단과 소득 격차가 벌어지는지에 따라 재분배 정책에 대한 선호가 달라진다

고 주장했다. 이러한 연구의 흐름은 저소득층은 재분배를 선호하고 고소득층은 재분배를 선호하지 않는다

는 전제를 내포하고 있다. 그러나 소득재분배와 더불어 복지국가의 핵심적인 역할이라고 할 수 있는 사회

적 위험에 대한 보험 기능과 관련하여 Moene와 Wallerstein(2001)은 고숙련 기술을 습득한 고소득 집단의 

경우 구조적 실업과 같은 경기 침체기에 다른 업종으로 이직이 더 어렵기 때문에 소득상실로 인한 피해가 

더 클 수 있으므로 보험 기능에 대한 선호가 늘어날 수 있다고 지적했다. 

최근에는 자산이 복지태도에 미치는 영향을 분석한 연구들이 늘어나고 있다. 대표적으로 Ansell(2014, 2019)

은 주택 소유와 주택의 가격(혹은 가치)가 일종의 사적 보험의 역할을 제공한다고 주장했다. 따라서 주택 가격

이 상승하게 되면 사적 보험의 역할로서 주택의 가치가 상승하기 때문에 사회보험과 재분배에 대한 주택 소유

자의 선호가 낮아진다는 것이다. 반면 Hariri와 동료들(2020)은 덴마크 데이터를 분석한 결과 중산층이나 고소

득층도 당장 사용할 수 있는 유동성 자산이 부족한 유동성 제약(liquidity constrained) 상태인 경우에는 사회

보험 및 재분배에 대한 선호가 늘어날 것이라고 주장했다. 비슷한 맥락에서 Markgraf와 Rosas(2023)는 유럽사

회조사(European Social Survey)와 영국에서 실시한 실험연구 자료를 분석하여 신용(credit)에 대한 접근성이 

높을수록 재분배에 찬성할 가능성이 낮으며, 소득세에 대한 증세 의향도 낮다고 지적했다.

이러한 소득과 자산이 복지태도에 미치는 영향에 관한 선행 연구는 사회적 위험에 대비할 수 있는 사

적 완충장치(private buffer)가 존재할 경우 공적 복지제도의 확대에 대해 부정적인 인식이 강해질 수 있음

을 경험적으로 증명하고 있다(Busemeyer & Iversen, 2020). 만약 사회적 위험에 대한 사적인 대안이 충분
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히 발달하지 않은 경우에는 공공 복지지출의 필요성에 대한 사회적인 공감대가 형성될 가능성이 높지만, 

사적 대안이 발달하게 되면 소득이 높거나 자산을 충분히 축적한 집단은 공적 복지의 확대에 대해 강한 

지지를 보낼 가능성이 낮아지게 된다. 

물론 소득과 자산이 복지태도에 미치는 영향은 매우 의미가 있으며, 공적복지제도의 발전을 위해 사회

적 합의가 필요한 상황에서 소득과 자산 수준별로 공적 복지에 대한 태도가 어떻게 달라지는지 살펴볼 필

요가 있다는 측면에서 정책적으로도 의의가 있다. 그러나 소득과 자산의 결합지위에 따라 공적복지에 대

한 태도가 달라질 수 있다는 측면을 간과하고 있다(Jensen & Wiedemann, 2023).

2. 소득과 자산의 결합지 에 따른 복지태도의 상이성

소득과 자산은 어느 정도의 상관성이 있다고 할 수 있으며, 소득은 자산 축적의 원천이 되며 자산은 소

득을 발생시키는 원인이 될 수 있다(이성균 외, 2020). 그러나 소득과 자산의 수준이 언제나 비례하는 것

은 아니다. 고소득층이라고 해서 반드시 많은 자산을 보유하고 있는 것은 아니다. 예컨대, 대학을 졸업한

지 얼마 되지 않은 전문직 종사자는 소득수준은 높더라도 자산축적은 충분하지 않을 수 있다. 반대로 은

퇴한지 얼마 되지 않아 자산 축적 수준은 높지만 소득 수준이 낮을 수도 있으며, 그 외에도 주택을 소유

했지만 소득이 적은 경우, 부모로부터 상속받은 자산은 많지만 소득이 적은 경우도 있을 수 있다(이철승 

외, 2018; Jensen & Wiedemann, 2023). 

그동안 저소득-저자산, 고소득-고자산 집단의 복지태도에 관한 연구는 활발히 진행되었지만, 고소득-저자

산, 저소득-고자산 집단의 복지태도에 대한 경험적 분석은 상대적으로 제한적이다. 그럼에도 불구하고 최근

에 의미있는 연구들이 진행되고 있다. 대표적으로 이철승 외(2018)는 소득과 자산 수준에 따라 본 연구와 

마찬가지로 네 집단으로 구분하여 가설을 설정하였다. 소득과 자산이 모두 낮은 집단은 재분배에 대한 욕

구는 높지만 보험료를 납부해야 하는 보험 욕구는 낮으며, 선별복지에 기반한 무상 현금 지원을 더 선호할 

것이라고 예측했다. 반대로 소득과 자산이 모두 높은 집단은 재분배에 대한 선호가 낮으며 높은 수준의 조

세를 부담해야 하는 보편복지보다는 복지에 대한 기여도를 최소화할 수 있는 선별복지를 선호할 가능성이 

높을 것이라고 예측했다. 고소득-저자산 집단의 경우 소득상실의 위험에 대한 사적인 안전장치가 부족하기 

때문에 국가의 보험 기능을 지지할 가능성이 높으며, 저소득층에게만 혜택이 집중되는 선별복지보다는 보

편복지를 선호할 가능성이 높을 것이라고 예측했다. 마지막으로 저소득-고자산 집단의 경우 자산 축적의 원

동력인 소득의 유입이 상실되었기 때문에 소득을 기반으로한 재분배정책과 사회보험 정책을 선호할 가능성

이 높으며, 조세의 원천이 자산인지 혹은 소득인지에 따라 보편복지에 대한 선호 수준이 다를 것이라고 예

측했다. 그러나 명확하게 네 집단으로 구분하여 분석을 진행하지 않고 소득과 자산의 상호작용효과만을 분

석함으로써 고소득-저자산, 저소득-고자산 집단의 복지태도를 엄밀하게 파악하지 못했다는 한계가 있다.

본 연구의 분석모델로 사용하고 있는 Jensen과 Wiedemann(2023)의 연구는 명확하게 네 집단의 복지태

도를 경험적으로 측정하였다. 이들은 고소득-저자산 집단을 소득 완충형(Income-buffered) 집단, 저소득-고

자산 집단을 자산 완충형(Asset-buffered) 집단으로 명명했으며 저소득-저자산 집단을 경제적 취약

(Economically precarious) 집단, 고소득-고자산 집단을 진정한 부유층(Truly wealthy) 집단으로 명명했다. 

경제적 취약집단과 진정한 부유층 집단의 복지태도는 비교적 명확하게 예측할 수 있지만, 자산 완충형 집

단과 소득 완충형 집단의 복지태도는 명확하게 예측하기 어렵다고 주장했다. OECD 9개국에서 실시한 비
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교설문조사를 통해 진정한 부유층 집단을 기준 집단으로할 때 나머지 세 집단 모두 실업보험과 재분배 정

책에 대한 선호가 통계적으로 유의미하게 높다고 지적했다. 특히 자산 완충형 집단과 소득 완충형 집단의 

재분배 정책에 대한 선호의 차이가 실업보험에 대한 선호의 차이보다 큰데, 이는 사적 완충재로서 자산은 

사회보험에 대한 선호를 감소시키지만, 낮은 소득 수준은 여전히 재분배에 대한 선호를 강하게 만든다고 

주장했다(Jensen & Wiedemann, 2023: 19-20). 그러나 분석의 대상이 되는 국가 모두 한국보다 복지지출 

수준이 높기 때문에 복지지출 수준의 확대 과정에서 사회적 합의가 필요한 상황에서 정책적 함의를 제시

하기에는 한계가 있다.1) 또한 실업보험과 재분배에 대한 정책 선호에 대해서만 측정하고 있는데, 구체적

인 복지 프로그램별로 정책에 대한 선호도를 세분화하여 측정해야만 합의가 비교적 수월한 영역과 어려운 

영역을 정교하게 파악할 수 있을 것이다.

이러한 맥락에서 본 연구는 Jensen과 Wiedemann(2023)이 시도한 자산과 소득의 결합분포 구분 방식을 

활용하여 한국사회에서 자산과 소득의 결합분포에 따라 복지에 대한 태도가 얼마나 상이한지 혹은 유사한

지 분석하고자 한다. 이를 통해 현재 한국사회에서 복지에 대한 태도의 분열구조를 파악함으로써 향후 사

회보장체계의 개혁을 위한 사회적 합의 구축 과정에 함의를 제공하고자 한다.

제3  연구 방법

1. 자료  분석방법

소득과 자산의 결합분포에 따른 복지제도에 대한 선호가 어떤 양상을 보이는지 경험적으로 측정하기 

위해 한국보건사회연구원에서 매년 발표하는 한국복지패널(Korea Welfare Panel Study) 데이터를 사용하

였다. 한국복지패널 데이터의 경우 소득과 자산을 가구단위로 매년 측정하고 있으며, 복지인식에 관한 부

가조사를 2007년부터 3년 단위로 실시하고 있기 때문에 횡단 연구의 한계를 극복할 수 있다는 장점이 있

다. 또한 건강보험 및 보건, 국민연금, 실업대책 및 고용보험과 같은 사회보험형 지출부터 빈곤층, 노인, 

장애인에 대한 생활지원과 같은 재분배와 관련된 지출까지의 지출 의향을 세분화하여 측정하고 있기 때문

에 본 연구의 연구 목적에 부합하는 자료라고 할 수 있다. 다만, 한국복지패널의 특성상 저소득층 가구가 

과대표집되었다는 점을 보정하기 위해 STATA 17.0의 pweight 명령어를 통해 표집확률을 보정했다.

분석방법은 종속변수로 사용된 변수들이 5점 범주형 리커트 척도로 측정되었기 때문에 순서형 로지스

틱 회귀분석(ordinal logistic regression) 모형을 사용하였다. 또한 본 연구는 2010년부터 2022년까지 3년 

단위로 조사한 자료를 모두 합쳐 합성패널을 구축한 다음 통합로지스틱 회귀분석(Pooled Logistic 

Regression)을 실시하였다. 복지태도의 경우 시계열상 변동이 크지 않기 때문에 2010년을 기준범주로 삼아 

시간더미변수를 추가함으로써 시계열 자료의 기간효과(period effect)를 통제하였다(이철승 외, 2018; 양종

민 2022).2) 다만, 오차항에 시계열상관이 존재할 수 있기 때문에 통합로지스틱 회귀분석 추정량을 사용하

1) 9개 국가 중 사회복지지출 수준이 가장 낮은 국가는 영국으로 2022년 기준 GDP 대비 22.1%를 지출하고 있는데, 이는 OECD 평균인 

21.1%보다 높으며, 한국의 지출수준인 14.8%보다 약 7% 포인트 높다(https://www.compareyourcountry.org/social-expenditure).

2) 물론 임의효과(random effect) 모형을 사용하여 시계열 자료의 문제점을 보완할 수 있다. 실제로 stata의 xtologit 명령어를 통

해 패널 순서형 로지스틱 회귀분석을 실시하여 임의효과 모형을 통해 분석을 해본 결과 본 연구의 연구 결과와 큰 차이가 없

었다. 하지만 패널 순서형 로지스틱 회귀분석의 경우 동일한 패널에서 가중치가 시간에 상관없이 매번 일정해야 한다는 가정

이 필요한데, 본 연구의 경우 연도별로 가중치가 상이하기 때문에 가중치를 적용하지 못한다는 문제가 발생한다. 본 연구에서

는 저소득층 가구의 과대표집을 반드시 보정해줄 필요가 있기 때문에 통합 로지스틱 회귀분석을 사용하여 분석하였다. 
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여 올바른 추론을 하기 위해 클러스터(clustered) 분산추정량을 사용하였다(한치록, 2021). 여기서 상관된 

오차항을 갖고 있는 관측치들의 집합이 하나의 클러스터를 이루는데, 본 연구에서는 응답자 개인의 시간

에 걸친 관측치들이 하나의 클러스터를 형성한다고 할 수 있다. 

2. 변수의 구성

(1) 종속변수

본 연구의 종속변수는 영역별 복지지출 확대 의향과 복지를 위한 증세 의향, 그리고 선별-보편복지 선

호도이다. 우선 복지지출 확대 의향과 관련하여 “다음에 열거된 각 영역의 정부지출이 늘기를 바라는지 

혹은 줄어들기를 바라는지 말씀해 주십시오(단, ‘훨씬 더 많이’ 지출이 늘어나는 경우 이를 위해 세금을 

더 거둬야 한다는 것을 염두에 두시길 바랍니다.)”라는 물음에 대해 “훨씬 더 많이 지출”, “좀 더 지출”, 

“현재 수준으로 지출”, “조금 덜 지출”, “훨씬 덜 지출”로 측정한 문항을 사용하였다.3) 본 연구에 사용한 

항목은 건강보험 및 보건, 국민연금(기초연금), 실업대책 및 고용보험(실업급여), 빈곤층 생활지원, 노인 생

활지원, 장애인 생활지원으로 총 6개 영역이다. 구체적으로는 건강보험 및 보건, 국민연금, 실업대책 및 고

용보험은 사회보험형 지출에 해당한다고 할 수 있으며, 빈곤층, 노인, 장애인 생활지원은 재분배형 지출에 

해당한다고 할 수 있다. 참고로 점수가 커질수록 지출확대의향이 더 크다는 경향성을 보여주기 위해 역코

딩을 하였다. 

복지를 위한 증세 의향과 관련해서는 “사회복지 확대를 위해서는 세금을 더 거둬야 한다”는 물음에 대

해 “매우 동의한다”, “동의한다”, “동의도 반대도 하지 않는다”, “반대한다”, “매우 반대한다”라는 5점 척

도로 측정한 문항을 사용하였다. 복지지출 확대 의향 변수와 마찬가지로 점수가 커질수록 증세의향이 더 

크다는 경향성을 보여주기 위해 역코딩을 하였다.

선별-보편복지 선호도와 관련해서는 “국가가 세금을 걷어서 의료, 연금 등의 사회보험이나 육아나 양로

와 같은 사회서비스를 제공할 때, 모든 국민을 대상으로 하는 방안과 가난한 사람들만을 대상으로 하는 

방안이 있습니다. 어느 방안으로 실시하는 것이 옳다고 생각하십니까?”라는 물음에 대해 “모든 국민 대

상”, “소득하위 70%의 국민 대상”, “소득하위 50%의 국민 대상”, “소득하위 30%의 국민 대상”, “가난한 

사람들을 대상”이라는 5점 철도로 측정한 문항을 사용하였다. 앞의 두 종속변수와 마찬가지로 점수가 커

질수록 보편복지 선호도가 더 크다는 경향성을 보여주기 위해 역코딩을 하였다.

(2) 독립변수

본 연구의 독립변수는 소득과 자산의 결합지위다. 소득은 가구의 가처분소득으로 측정하였으며 자산은 

소유부동산과 금융자산과 관련된 항목을 모두 합산하여 측정하였다. 소득과 자산의 결합분포는 Jensen과 

Wiedemann(2023)이 시도한 자산과 소득의 결합분포 구분 방식을 활용하였다. 구체적으로는 연도별 소득

과 자산의 중위값을 기준으로 저소득-고소득, 저자산-고자산을 연도별로 구분하였다. 중위값을 사용한 이

3) 원래 선택지에는 “선택할 수 없음”이라는 응답범주도 있는데, 본 연구에서는 복지지출 확대에 대한 의향을 구체적으로 파악하

고자 하므로 해당 범주는 분석에서 제외하였다.
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유는 앞서 Meltzer-Richard 모델에 따르면 중위소득 투표자가 고소득 집단과 저소득 집단 중 어느 쪽에 

가까운지에 따라 복지태도가 달라진다고 했기 때문에 중위소득이 복지태도를 결정하는 데 있어 중요한 기

준이 될 수 있다. 둘째, 자산의 경우 연속변수 대신 범주형 변수를 사용함으로써 자산이 0인 응답자 때문

에 발생하는 강한 좌편향(left-skew) 왜곡을 보정할 수 있으며, 극단값(outlier) 때문에 발생할 수 있는 결

과의 왜곡을 줄일 수 있다. 마지막으로 앞에서 언급한 바와 같이 저소득-저자산, 고소득-고자산 집단에 비

해 그동안 분석의 초점에서 벗어났던 고소득-저자산, 저소득-고자산 집단의 복지태도를 명확하게 파악할 

수 있다는 장점이 있다(Jensen & Wiedemann, 2023: 15). 

(3) 통제변수

본 연구의 종속변수인 영역별 복지지출 확대 의향과 복지를 위한 증세 의향에 통계적으로 유의미한 영

향을 미칠 수 있는 요인을 통제하기 위해 다음의 변수들을 모형에 투입하였다. 우선 성별은 남성을 0, 여

성을 1로 코딩하였다. 연령변수는 만 나이를 연속변수로 투입하였으며 교육수준은 9점척도로 측정한 변수

를 사용하였다. 경제활동 지위는 상용직을 기준범주(0)로 하여 임시직 임금근로자, 일용직 임금근로자, 자

활근로, 공공근로, 노인일자리를 임시직 범주(1)로, 고용주와 자영업자, 무급가족종사자를 자영업 범주(2)로, 

실업자와 비경제 활동인구를 실업 및 비경활(3) 범주로 코딩하였다. 부채비율은 자산대비 부채비율로 측정

하였으며, 부채와 자산을 모두 로그로 변형시킨 다음 비율을 측정하였다. 정치이념은 “매우 진보적”부터 

“매우 보수적”까지 5점척도로 측정한 변수를 사용하였다. 변수의 측정 방식은 <표 1>에 제시되어 있다.

〈표 1〉변수의 측정

제4  연구 결과

1. 기술통계 분석결과

변수의 기술통계는 <표 2>에 제시되어 있다. 우선 종속변수와 관련하여 복지지출 확대의향의 경우 6개 

하위 변수가 “현재 수준으로 지출”에 해당하는 3점보다 근소하게 높은 것으로 나타났다. 그 중에서도 장

애인 생활지원에 대한 지출 확대 의향이 상대적으로 가장 높았으며 국민연금과 실업과 관련된 지출의 확

대 의향이 가장 낮았다. 복지를 위한 증세의향의 평균은 3.05로 역시 “동의도 반대도 하지 않는다”인 3점

변수 변수의 측정

종속변수

복지지출 확대의향 5점 척도(훨씬 덜 지출 ~ 훨씬 더 많이 지출)

복지를 위한 증세의향 5점 척도(매우 반대한다 ~ 매우 동의한다)

선별-보편복지 선호도 5점 척도(가난한 사람들을 대상 ~ 모든 국민대상)

독립변수 소득-자산 결합분포
소득과 자산의 중위값을 기준으로 네 집단으로 구분(저소득-저자산, 

고소득-저자산, 저소득-고자산, 고소득-고자산)

통제변수

성별 남성=0, 여성=1

연령 만나이

교육수준 9점 척도

경제활동 지위 상용직(0), 임시직(1), 자영업(2), 실업 및 비경활(3)

부채비율 부채(logged)/자산(logged)

정치이념 5점 척도(매우 진보적 ~ 매우 보수적)
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보다 근소하게 높음을 알 수 있다. 선별-보편복지 선호도 역시 “소득하위 50% 국민 대상”인 3점보다 약간 

높은 수준이다. 독립변수인 소득-자산 결합분포와 관련하여 고소득-고자산 집단이 약 39%로 가장 비중이 

높으며 고소득-저자산 집단이 12.41%로 비중이 가장 낮다. 통제변수와 관련하여 성별의 경우 여성의 비중

이 56%이며 평균연령은 약 54.7세다. 경제활동 지위와 관련하여 실업 및 비경활의 비중이 36.93%로 가장 

높다. 정치이념의 평균은 3.13으로 중도보다 약간 보수적임을 알 수 있다.

〈표 2〉변수의 기술통계

2. 순서형 로지스틱 회귀분석 결과

소득-자산 결합분포에 따른 복지 영역별 지출 확대의향에 대한 순서형 로지스틱 회귀분석 결과가 <그림 

1>에 제시되어 있다. 참고로 자세한 회귀분석 결과는 <부록 1>에 제시되어 있다. 우선 사회보험형 지출과 

관련하여 건강보험 및 보건지출 확대에 대해서는 저소득-저자산 집단과 고소득-저자산 집단이 고소득-고자

산 집단에 비해 긍정적인 태도를 보여주고 있다. 다만, 고소득-저자산 집단의 회귀계수가 유의수준 0.1에

서 통계적으로 유의미하기 때문에 해석에 유의할 필요는 있다. 국민연금(기초연금)의 지출 확대에 대한 태

도 역시 건강보험 및 보건지출과 거의 유사하며 저소득-저자산 집단과 고소득-저자산 집단의 태도가 유사

함을 알 수 있다. 실업대책 및 고용보험(실업급여)의 경우에도 저소득-저자산집단과 고소득-저자산 집단의 

이해관계가 일치하며 두 집단의 회귀계수 모두 통계적으로 유의미하다. 따라서 건강, 노령, 실업의 위험과 

같은 사회적 위험에 대비하기 위한 보험 기능에 대해서는 아직 자산을 충분히 축적하지 못한 고소득-저자

산 집단과 저소득-저자산 집단의 태도가 서로 유사함을 알 수 있다. 이는 선행연구의 결과(이철승 외, 

2018; Jensen & Wiedemann, 2023)와도 일치하며, 다만 Jensen과 Wiedemann(2023)의 연구에서는 고소득-

변수 표본수 평균(비율) 표준편차 최솟값 최댓값

건강보험 및 보건 13,171 3.45 0.77 1 5

국민연금(기초연금) 13,136 3.35 0.81 1 5

실업대책 및 

고용보험(실업급여)
13,128 3.35 0.84 1 5

빈곤층 생활지원 13,168 3.52 0.81 1 5

노인 생활지원 13,175 3.50 0.78 1 5

장애인 생활지원 13,148 3.69 0.73 1 5

복지를 위한 증세의향 13,198 3.05 0.91 1 5

선별-보편복지 선호도 13,198 3.07 1.38 1 5

소득-자산 결합분포 13,202 0 3

저소득-저자산 4,010 30.37

고소득-저자산 1,638 12.41

저소득-고자산 2,400 18.18

고소득-고자산 5,154 39.04

성별 13,202 0.56 0.50 0 1

연령 13,202 54.70 16.44 18 96

교육수준 13,202 4.87 1.61 2 9

경제활동 지위 13,202

상용직 2,928 22.18

임시직 2,717 20.58

자영업 2,681 20.31

실업 및 비경활 4,876 36.93

정치이념 13,202 3.13 0.94 1 5
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고자산 집단을 제외한 나머지 세 집단이 실업보험에 대한 태도에 있어 모두 통계적으로 유의미한 차이를 

보이고 있었지만, 본 연구에서는 저소득-고자산 집단의 태도가 저소득-저자산, 고소득-저자산 집단과 상이

함을 알 수 있다.

그다음으로 재분배 정책의 확대와 관련하여 노인 생활지원에 있어서는 보험형 지출과 마찬가지로 저소

득-저자산집단과 고소득-저자산 집단이 모두 지출 고소득-고자산 집단에 비해 지출 확대에 대해 긍정적인 

태도를 보이고 있다. 그러나 빈곤층과 장애인 생활지원에 있어서는 저소득-저자산 집단만 지출 확대에 긍

정적인 태도를 보일 뿐 나머지 집단은 모두 통계적으로 유의미한 태도가 나타나지 않았다. 노인 생활지원

의 경우 아직 자산을 충분히 축적하지 못한 고소득-저자산 집단 역시 은퇴후 노후생활에 대한 불안감이 

존재할 수 있기 때문에 해당 영역에 대한 지출 확대에 대해 찬성할 가능성이 높지만, 빈곤층과 장애인과 

같은 사회적 약자를 위한 재분배 정책에 있어서는 저소득-저자산 집단과 연대를 이룰 수 있는 집단이 현

재 존재하지 않음을 알 수 있다. 하지만 노인층에서 빈곤층의 비중이 높고 장애인의 비중이 갈수록 증가

하고 있기 때문에 재분배형 지출은 고령화 시대의 사회문제와 밀접하게 연관되어 있다고 할 수 있다. 따

라서 재분배형 지출 증대와 관련한 사회적 연대를 이루기 어렵다면 향후에 고령화와 관련된 사회 문제 역

시 쉽게 해결하기 어려울 것이라는 전망을 할 수 있다.

〔그림 1〕 소득-자산 결합분포에 따른 복지지출 확 의향에 한 순서형 로지스틱 회귀분석 

결과(기 집단: 고소득-고자산)

참고: 자세한 회귀분석 결과는 <부록 1>을 참고할 것

한편, 복지확대를 위한 증세의향과 선별-보편복지 선호도에 대한 순서형 로지스틱 회귀분석 결과가 <그

림 2>에 제시되어 있다. 복지확대를 위한 증세와 선별복지의 수혜집단은 결국 저소득-저자산 집단일 가능

성이 높으며 나머지 집단은 더 많은 조세를 부담하거나 선별복지로부터 혜택을 받을 가능성이 낮기 때문
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에 이번에는 저소득-저자산 집단을 기준범주로하여 분석을 진행했다. 분석결과 저소득-저자산 집단에 비해 

저소득-고자산 집단과 고소득-고자산 집단은 복지확대를 위한 증세에 반대할 가능성이 높으며 선별복지보

다는 보편복지를 선호할 가능성이 높다는 사실을 알 수 있다. 이는 주택소유와 같이 자산을 축적한 집단

이 증세에 대해 부정적인 태도를 가질 가능성이 높다는 선행연구 결과와 일맥상통하지만(Ansell, 2014, 

2019; 양종민·김도균, 2022), 자산을 축적한 집단의 경우 자신들에게 궁극적으로 혜택이 돌아오지 않을 복

지혜택을 최소화하기 위해 선별복지를 선호할 가능성이 높을 것이라는 이철승 외(2018)의 분석결과와는 

상반된다고 할 수 있다. 

이러한 분석결과는 복지확대를 위한 증세를 시도하는 과정에서 종합부동산세와 같은 자산에 부과하는 

세금을 통한 방식은 반대에 부딪힐 가능성이 높으며 사회적 취약계층에게 더 많은 혜택이 돌아가는 선별

주의 복지제도 역시 자산을 이미 축적한 집단으로부터 정당성을 확보하기 어려울 것이라는 예측을 할 수 

있다. 다시 말해, 자산조사(means-test)에 기반하여 복지자원이 사회적 취약계층을 특정하여 가시적으로 배

분되면 소득 재분배에 대한 대중적 지지가 감소하여 오히려 재분배 효과가 감소하는 재분배의 역설

(paradox of redistribution)이 나타날 가능성이 높음을 시사하고 있다(korpi & Palme, 1998). 

〔그림 2〕 소득-자산 결합분포에 따른 복지확 를 한 증세의향과 선별-보편복지 선호도에 한 

순서형 로지스틱 회귀분석 결과(기 집단: 소득- 자산)

참고: 자세한 회귀분석 결과는 <부록 2>를 참고할 것

제5  결론  함의

본 연구는 Jensen과 Wiedemann(2023)이 시도한 자산과 소득의 결합분포 구분 방식을 활용하여 한국사

회에서 자산과 소득의 결합지위에 따라 복지에 대한 태도가 얼마나 상이한지 혹은 유사한지 분석하였다. 

특히 복지에 대한 태도와 관련하여 기존의 연구들이 실업보험이나 재분배 정책과 같은 일반적인 수준에서

의 복지태도를 종속변수로 사용한 것에 비해 본 연구는 사회보험과 재분배와 관련된 6개 영역에 대한 복

지태도와 복지 확대를 위한 증세, 선별-보편복지 태도 등 다차원적인 복지태도를 종속변수를 분석에 사용
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함으로써 자산-소득 결합분포별로 좀 더 세분화된 복지태도를 측정하고자 했다. 이를 통해 현재 한국사회

에서 복지에 대한 태도의 분열구조를 파악함으로써 향후 사회보장체계의 개혁을 위한 사회적 합의 구축 

과정에 함의를 제공하고자 하였다. 

분석결과 사회보험형 지출 확대에 대해서는 저소득-저자산 집단과 고소득-저자산 집단의 태도가 유사함

을 알 수 있는데, 이는 건강, 노령, 실업의 위험과 같은 사회적 위험에 대비하기 위한 보험 기능에 대해서

는 아직 자산을 충분히 축적하지 못한 고소득-저자산 집단과 저소득-저자산 집단의 태도가 서로 유사함을 

알 수 있다. 그러나 재분배형 지출 확대와 관련하여 노인 생활지원에 있어서는 보험형 지출과 마찬가지로 

저소득-저자산집단과 고소득-저자산 집단이 모두 지출 고소득-고자산 집단에 비해 지출 확대에 대해 긍정

적인 태도를 보이고 있지만 빈곤층과 장애인 생활지원에 있어서는 저소득-저자산 집단만 지출 확대에 긍

정적인 태도를 보일 뿐 나머지 집단은 모두 통계적으로 유의미한 태도가 나타나지 않았다. 따라서 빈곤층

과 장애인과 같은 사회적 약자를 위한 재분배 정책에 있어서는 저소득-저자산 집단과 연대를 이룰 수 있

는 집단이 현재 존재하지 않음을 알 수 있다.

복지확대를 위한 증세의향과 선별-보편복지 선호도와 관련하여 저소득-저자산 집단에 비해 저소득-고자

산 집단과 고소득-고자산 집단은 복지확대를 위한 증세에 반대할 가능성이 높으며 선별복지보다는 보편복

지를 선호할 가능성이 높다. 이러한 분석결과는 복지확대를 위한 증세를 시도하는 과정에서 종합부동산세

와 같은 자산에 부과하는 세금을 통한 방식은 반대에 부딪힐 가능성이 높으며 사회적 취약계층에게 더 많

은 혜택이 돌아가는 선별주의 복지제도 역시 자산을 이미 축적한 집단으로부터 정당성을 확보하기 어려울 

것이라는 예측을 할 수 있다.

분석결과를 종합해볼 때 사회보험형 지출 확대에 있어서는 저소득-저자산 집단과 고소득-저자산 집단이 

고소득-고자산 집단과 대비해 동일한 태도를 보여주고 있다. 그러나 재분배형 지출에 있어서는 저소득-저

자산 집단과 연대를 이룰 수 있는 집단이 현재 존재하지 않음을 알 수 있다. 따라서 사적 자산의 축적이 

한국사회에서 사적 사회안전망의 역할을 하고 있음을 간접적으로 드러내고 있으며, 아직 자산을 충분히 

축적하지 못한 고소득-저자산 집단이 저소득-저자산 집단과 연대를 통해 사회보험형 지출 확대를 요구할 

수 있음을 시사한다. 그러나 재분배 정책에 대해서는 저소득-저자산 집단과 연대할 집단이 현재 없으며, 

특히 고소득-고자산 집단과 저소득-저자산 집단이 저소득-저자산 집단에 비해 복지 확대를 위한 증세에 반

대하고 선별복지보다는 보편복지를 선호하기 때문에 재분배 정책의 확대를 위한 사회적 합의 구축이 상당

히 어려울 것으로 예측할 수 있다.

따라서 취약계층을 특정화하는 선별적인 복지정책보다는 대부분의 시민들에게 혜택이 제공되는 보편주

의 복지정책을 추진하되 납부한 세금에 비례하여 추가적인 혜택을 제공하는 방식이 사회보장체계의 개혁 

과정에 있어 높은 수준의 지지를 이끌어낼 수 있을 것이라고 예측할 수 있다. 그리고 이러한 접근 방식이 

궁극적으로는 취약계층의 사회적 위험 문제를 해결하는 데 있어서도 효과적일 수 있다(Larsen, 2008; 

Garcia-Fuente, 2021). 마지막으로 사회보험형 지출 확대에 대한 사회적 합의 구축이 재분배형 지출 확대

에 비해 더 용이할 수 있기 때문에 현재 정규직 중심으로 혜택이 집중되어 있는 사회보험제도의 포괄성과 

보장성을 먼저 확대하려는 시도부터 해볼 필요가 있다. 



양종민/소득과 자산의 결합지위가 복지태도에 미치는 영향  431

<부록>

〈부록 1〉소득-자산 결합분포에 따른 복지지출 확 의향에 한 순서형 로지스틱 회귀분석 

결과(기 집단=고소득-고자산)

변수
건강보험 및 

보건

국민연금(기

초연금)

실업대책 및 

고용보험(실

업급여)

빈곤층 

생활지원

노인 

생활지원

장애인 

생활지원

소득-자산 

결합지위(기준=고소

득-고자산)
저소득-저자산 0.285*** 0.274*** 0.342*** 0.481*** 0.299*** 0.221**

(0.074) (0.078) (0.076) (0.077) (0.070) (0.077)
고소득-저자산 0.149+ 0.142+ 0.256** 0.123 0.185* -0.006

(0.083) (0.078) (0.080) (0.078) (0.084) (0.082)
저소득-고자산 0.102 0.000 0.134 0.089 0.081 -0.034

(0.077) (0.082) (0.084) (0.082) (0.084) (0.082)
성별(기준=남성) -0.198** -0.130* -0.266*** -0.292*** -0.327*** -0.210***

(0.061) (0.057) (0.058) (0.064) (0.064) (0.063)
연령 0.003 0.011*** -0.007** -0.003 0.001 0.001

(0.002) (0.002) (0.002) (0.003) (0.002) (0.002)
교육수준 0.036 -0.009 -0.027 0.047+ 0.005 0.059*

(0.025) (0.023) (0.024) (0.025) (0.026) (0.025)
노동시장지위(기준=

상용직)
임시직 0.018 -0.000 0.135+ 0.158+ -0.043 0.013

(0.078) (0.077) (0.077) (0.082) (0.081) (0.082)
자영업 -0.201* -0.205** -0.231** -0.080 -0.224* -0.137

(0.090) (0.078) (0.086) (0.093) (0.090) (0.088)
실업 및 비경활 0.035 0.027 0.056 0.131+ 0.039 0.090

(0.077) (0.078) (0.076) (0.080) (0.077) (0.078)
부채비율 0.061 0.030 -0.031 0.077+ 0.081+ 0.014

(0.044) (0.045) (0.043) (0.046) (0.046) (0.050)
정치이념 -0.152*** -0.107*** -0.161*** -0.178*** -0.119*** -0.118***

(0.030) (0.030) (0.031) (0.030) (0.030) (0.030)
연도(기준=2010년)

2013 -0.468*** -0.524*** -0.222** -0.330*** -0.431*** -0.190**
(0.067) (0.069) (0.069) (0.067) (0.063) (0.063)

2016 -0.763*** -1.131*** -0.484*** -0.837*** -1.139*** -0.831***
(0.072) (0.075) (0.071) (0.074) (0.074) (0.074)

2019 -0.994*** -1.233*** -1.042*** -0.946*** -1.139*** -0.899***
(0.082) (0.083) (0.081) (0.081) (0.080) (0.082)

2022 -1.027*** -1.005*** -1.106*** -0.908*** -0.881*** -0.739***
(0.076) (0.076) (0.077) (0.077) (0.076) (0.078)

/cut1 -5.073*** -4.312*** -4.987*** -5.151*** -5.390*** -5.622***
(0.297) (0.254) (0.253) (0.275) (0.277) (0.300)

/cut2 -3.105*** -2.618*** -3.532*** -3.246*** -3.438*** -3.638***
(0.260) (0.235) (0.242) (0.262) (0.259) (0.261)

/cut3 -0.653* -0.190 -1.282*** -1.162*** -1.130*** -1.122***
(0.254) (0.230) (0.240) (0.259) (0.256) (0.254)

/cut4 1.780*** 2.129*** 1.156*** 1.585*** 1.491*** 1.448***
(0.257) (0.235) (0.247) (0.262) (0.258) (0.257)

Observations 10,683 10,659 10,644 10,682 10,690 10,666
Model chi-square 298.6*** 423.9*** 415.4*** 371.2*** 397.4*** 296.7***

Pseudo R2 0.0172 0.0231 0.0259 0.0216 0.0232 0.0171
*** p<0.001, ** p<0.01, * p<0.05, + p<0.1
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〈부록 2> 복지확 를 한 증세의향과 선별-보편복지 선호도에 한 순서형 로지스틱 회귀분석 

결과(기 집단= 소득- 자산)
변수 복지확대를 위한 증세 선별-보편복지 선호

소득-자산 결합지위(기준=고소득-고자산)
저소득-저자산 -0.129 0.124

(0.085) (0.076)
고소득-저자산 -0.191* 0.157*

(0.082) (0.073)
저소득-고자산 -0.162* 0.219***

(0.074) (0.066)
성별(기준=남성) -0.328*** 0.079

(0.061) (0.053)
연령 0.008*** -0.009***

(0.002) (0.002)
교육수준 0.085*** 0.084***

(0.026) (0.021)
노동시장지위(기준=상용직)

임시직 -0.051 -0.225**
(0.076) (0.071)

자영업 -0.080 -0.190*
(0.087) (0.077)

실업 및 비경활 -0.064 -0.223***
(0.071) (0.068)

부채비율 -0.080+ 0.046
(0.047) (0.041)

정치이념 -0.186*** -0.095***
(0.031) (0.027)

연도(기준=2010년)
2013 0.121+ -0.533***

(0.072) (0.083)
2016 -0.341*** -0.377***

(0.078) (0.082)
2019 -0.248** -0.157+

(0.079) (0.085)
2022 -0.299*** 0.108

(0.075) (0.086)
/cut1 -3.933*** -2.471***

(0.255) (0.219)
/cut2 -1.118*** -1.084***

(0.249) (0.216)
/cut3 0.287 -0.073

(0.249) (0.217)
/cut4 3.146*** 0.697**

(0.256) (0.217)
Observations 10,710 10,709

Model chi-square 170.6*** 332.3***
Pseudo R2 0.0117 0.0165

*** p<0.001, ** p<0.01, * p<0.05, + p<0.1
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한국사회 사회의 질 인식의 변화: 2006-2022년을 중심으로

The Trends on perception of social quality in South Korea

-Focusing on changes from 2006-2022-

박호준(서울대학교 사회복지연구소), 박정민(서울대학교)

[국문요약]

이 연구는 우리사회의  ‘사회의 질’ 인식 수준의 변화 추이와 이에 영향을 주는 삶의 질의 객관적 조건

의 상호연관성을 살펴보고, 이에 있어서 연령, 기간, 코호트에 따른 차이를 분석하기 위한 것이다. 분석을 

위한 자료로는 한국복지패널 제2-17차 데이터 (2006-2022년) 중에서 복지인식 부가조사를 시행한 6개 조사

년도를 사용하였다. 분석에 사용한 표본은 총 11,492 사례였다. 분석 방법으로는 APC 분석(age-period- 

cohort analysis)을 사용하였다. 분석 결과, 우리사회의 사회의 질 인식에 있어서, 연령, 기간, 코호트 효과

가 확인되었다. 그리고 이러한 연령, 기간, 코호트 효과는 삶의 질의 객관적인 조건 중에서 특히, 소득 수

준에 따른 차이가 확인되었다. 각 소득 계층 내에서 다른 인구사회학적 요인의 차이는 예상 외로 크지 않

았다. 이러한 연구결과는 우리 사회 사회의 질 인식 수준의 변화를 분석하는데 있어서, 기간에 따른 변화

뿐만이 아니라 연령과 코호트 효과를 함께 고려할 필요가 있으며 또한 사회의 질 인식 수준에 있어서,  

소득계층에 따른 차이가 있음을 보여준다.

주제어 : 사회의질, 종단분석, APC분석 

제1  서 론 

 지난 반세기 동안 한국 사회가 이루어 온 경제성장과 사회발전은 매우 괄목할만한 것이었다. 2022년 

현재, 한국의 국내총생산(GDP)은 OECD 회원국 37개국 중에서 10위권에 속하며, UNDP에서 측정한 인간

개발지수에서도 세계 20위권으로 상위 그룹에 속한다(통계청, 2021), 그러나 이러한 경제적·사회적 발전에

도 불구하고, 실제로 우리사회의 구성원들이 경인식하는 삶의 질·사회의 질은 그에 미치지 못한다는 지적

이 많았다. 전세계 최고 수준에 속하는 높은 노동시간, 빈약한 사회안전망, OECD 국가 최고 수준의 노인 

빈곤율 등 객관적인 지표 외에도 전 연령대에서 보여지는 높은 자살률과 낮은 출산률, OECD 하위권에 

머무는 행복지수는 삶의 질에 주관적 인식 역시 외형적인 경제성장과는 괴리가 있음을 보여주는 지표들이
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다. 이에 대한 문제의식이 확산됨에 따라서 최근에는 국내 총생산이나 국민소득과 같은 경제적 지표 외에 

다양한 지표를 활용하여 ‘삶의 질’과 ‘사회의 질’을 다차원적으로 측정하는 연구들이 점차 확산되고 있다.

‘삶의 질’은 크게 객관적 조건과 주관적 인식으로 구성된다. 선행연구들에 의하면, 삶의 질의 객관적 조건

과 관련해서 소득, 교육 수준, 주거 환경, 고용지위 등이 중요한 것으로 나타난다. 최근에는 개인의‘삶의 

질’에 주목한 연구의 한계도 지적되고 있다.‘삶의 질’ 접근은 기본적으로 개인 단위에 주목하고 있기 때문

에, 다양한 사회적 위험으로부터의 보호 수준, 차별과 사회적 배제의 수준, 기회의 불평등과 같은 사회공

동체의 수준을 반영하는 데에는 한계가 있다(Beck et al. 2001). 따라서‘사회의 질’ 접근은 기존의 ‘삶의 질’ 

접근 방법을 보완하는 동시에, ‘삶의 질’을 사회와의 관계 속에서 보다 통합적으로 파악하는데 유용하다. 

선행연구에 의하면,‘사회의 질’은 사회경제적 보장성, 사회적 응집성, 사회적 포용성, 사회적 역능성의 4가

지 범주로 구분할 수 있다. ‘사회의 질’에 대한 인식은 자칫 개인적인 측면에 국한되기 쉬운 ‘삶의 질’ 인

식을 사회와의 관계 속에서 조망하고 이 역동적인 관계를 살펴보는데 매우 유용하다(최창용, 최유석, 2020; 

이재열, 2015).  ‘삶의 질’은 크게 객관적인 조건과 주관적인 인식으로 구성될 것인데,  ‘삶의 질’에 대한 

주관적인 ‘삶의 질’의 객관적 조건에 의해서 영향받듯이 ‘사회의 질’ 인식 역시 ‘삶의 질’의 객관적 조건과 

분리하여 인식하기 어렵다. 이러한 문제의식에 기반하여, 이 연구에서는 ‘사회의 질’에 대한 주관적 인식 

수준 변화 추이를 살펴보고, 이에 영향을 주는 삶의 질의 객관적 조건은 무엇인지를 탐색하는 것이다. 이 

연구의 연구문제를 정리하면 다음과 같다. 첫째, 최근, 지난 20년간 우리 사회 ‘사회의 질’ 인식의 변화 추

이는 어떠한가? 둘째, 이러한 인식 충에 연령-기간-코호트에 따른 차이가 있는가? 셋째, 삶의 질의 객관적 

요인, 특히 소득 계층에 따라서 ‘사회의 질’ 인식의 연령, 기간, 코호트 효과에 차이가 있는가? 

지난 20여년간 우리 사회에서는 축적된 다양한 데이터들은 ‘사회의 질’ 인식의 변화추이를 거시적으로

조망할 수 있는 여건을 만들었다. 특히 한국복지패널은 17차에 걸쳐서 조사가 이루어져 약20년에 가까운 

우리사회의 변화 추이를 파악할 수 있다. 복지인식에 대한 조사에 제2차 년도부터 매3년마다 이루어지고 

있으므로, 분석을 위한 자료로는 한국복지패널 제2,5,8,11,14,17차의 6개년도 데이터를 사용하였다. 복지인

식 부가조사 응답자 중에서 중요한 분석 변수에 결측이 있는 사례를 제외한 표본은 총 11,492 사례였다. 

이 연구의 분석방법으로는 APC 분석(age-period-cohort analysis)을 사용하였다. 연령, 기간, 코호트는 강한 

공선성을 지니고 있으므로, 사회과학에서 전통적으로 사용되어온 회귀분석을 사용한 계수 추정 시 계수를 

신뢰하기 어려운 문제가 있다. 이 연구에서는 ‘일반화 선형모형’(Generalized Linear Model; GLM)에 기반

한 ‘일반화 가법 회귀모형’(generalized additive regression model; GAM)을 적용하여 연령, 기간, 코호트 

효과를 추정고자 한다.  

제2  연구배경

1. ‘사회의 질’의 정의  

 ‘삶의 질’(Qouality of Life)이란 ‘삶을 가치 있게 만드는 모든 요소를 포괄하는 개념’을 의미한다(통계

개발원, 2021). 지난 20세기 중반까지도 ‘삶의 질’은 주로 개인 단위의 물질적, 경제적인 풍요를 의미하였

고,  따라서 이의 측정방법으로는 개인, 가구 소득, 그리고 국가 단위에서의 GDP, GNI가 대표적이다. 그
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러나 1970년 이후, 물질적, 경제적 지표만으로는 ‘삶의 질’을 측정하는데 한계가 있다는 문제의식이 공유

되고, 이러한 연장선상에서 ‘삶의 질’이란 거시적으로는 경제적 풍요 외에 사회적 불평등도, 범죄율. 평균 

수명, 사회적 신뢰 관계 등을 포함하여야 하며, 미시적으로는 객관적인 지표 외에, 실제 그 사회 구성원들

이 경험하는 주관적인 심리상태를 포함하는 다차원 개념으로 재규정되었다(Diwan, 2000; Massam, 2002).'

‘사회의 질’ 개념은 ‘삶의 질’의 대안적인 지표를 모색하는 흐름의 연장선상에서 대두되었다. 이런 시각에

서는 개인적인 차원에 국한되어서는 ‘삶의 질’을 재대로 파악할 수 없으며, 개인은 사회 속에서 영향받고 

또한 사회에 영향을 주는 ‘사회적 행위자’라는 점을 강조한다(Walker & Maesen, 2004). ‘사회의 질’ 개념

을 이론적으로 정립하는데 큰 역할을 했던 Abbott & Wallace(2012)에 의하면, ‘사회의 질’은  개인으로부

터 사회의 발전으로 이어지는 수직축과 공동체 집단으로부터 체계/조직의 형성으로 이어지는 수평축으로 

이루어진 4분면으로 개념화할 수 있다(안상훈‧정해식, 2010; 이재열, 2015; Walker & Maesen, 2004; 

Abbott & Wallace, 2012;). 이 4분면을 보다 상세히 살펴보면, 첫째, ‘사회경제적 보장성’이란 ‘사람들이 얼

마나 물질적, 환경적 자원 등에 접근 가능한가’를 나타낸다.  가구 소득, 물질적 박탈 경험, 주거환경 등은 

사회경제적 보장성의 주요 구성요소가 될 수 있다(Abbott & Wallace, 2012; Maesen & Walker, 2005). 둘

째, 사회적 응집성은 ‘사회적 관계가 얼마나 공통의 정체성과 가치규범에 기반을 두고 있는가’를 가리킨다. 

사회적 응집력은 집단 구성원이나 정부에 대한 신뢰, 사회 갈등 정도에 대한 인식, 사회적 네트워크 등으

로 측정될 수 있다(Abbott & Wallace, 2012; Maesen & Walker, 2005). 셋째, 사회적 포용성은 ‘사람들이 

일상생활을 구성하는 다양한 제도와 사회적 관계에 얼마나 접근 가능한가’를 보여준다. 구체적으로 사회

적 지지 수준, 교류의 빈도, 투표 여부, 정당 가입 여부 등이 사회적 포용성을 측정하는데 활용된다

(Abbott & Wallace, 2012). 넷째,  사회적 역능성은 ‘개인의 역량과 능력 발휘가 사회적 관계를 통해 얼마

나 북돋워지는가’를 의미한다. 결사체 참여, 선거 등 정치적 참여, 제도에 대한 신뢰 등이 사회적 역능성을 

측정하는데 활용되었다(Abbott & Wallace, 2012; Maesen & Walker, 2005). 이러한 논의를 바탕으로 최유

석‧최창용(2020)은 ‘사회의 질’을 다음과 같이 정의하고 이에 대한 측정지표를 설정하였다. 

주: 최유석‧최창용(2020)의 개념정의에 의거함

분류 핵심개념  측정지표

사회경제적 

안정성 
안전망

 ‘재난과 사고로부 터의 안전’, ‘북한 등 군사적 위협으로부터의 

안전’, ‘빈곤의 위험에서 안전’, ‘실업 안전장치 마련’, ‘사업 실패 

이후 재기의 어려움’, ‘불안한 삶’, ‘생존경쟁’ 

사회적 포용성 복지와 사회통합

‘충실한 복지제도’, ‘충분한 보건서비스 제공’, ‘충실한 사회적 약자 

보호’, ‘이민자 포용’, ‘정부의 사 회적 약자 통합 노력’. ‘정부의 

충실한 인권 보호’ 

사회적 응집성 공정성과 신뢰

‘투명한 일처리’, ‘신뢰사회’, ‘대학진학의 공정 성’, ‘취업의 

공정성’, ‘공정한 세금 부과’, ‘공정한 세금납부’, ‘세대간 경제적 

자원배분의 공정성’, ‘공정사회’     

사회적 역능성 개인의 역량 및 참여  
 ‘중요한 의사결정 참여’, ‘지역 의사결정 참여’, ‘민주적 의사결정’, 

‘충분한 능력발휘’

<표 1>  ‘사회의 질’ 개념과 측정  
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2. ‘사회의 질’의 측정  

그렇다면, ‘사회의 질’ 개념을 어떻게 측정할 것인가? 이에 대한 측정은 크게 두 가지 방법을 통해 이루

어지고 있다. 첫째 국가 단위의 거시지표를 활용한 연구로, 이는 주로 국가 간 사회의 질 수준을 비교하는

데 많이 활용된다(이재열, 2015; Abbott & Wallace, 2012). 둘째, 개인 단위의 미시자료를 활용하여, 개인이 

인식하는 ‘사회의 질’과 삶의 만족도, 복지지위와 같은 삶의 질 지표와의 관계를 파악하는 연구이다(안상

훈‧정해식, 2010; 최유석‧최창용, 2020; Abbott, Wallace, Lin,& Haerpfer, 2016). 국가 단위의 거시 지표를 

활용한 연구는 거시적인 동향을 파악하고, 국가간 비교를 행하는데 장점을 가지지만 집합된(aggregated) 

데이터를 사용하고 있다는 점에서 ‘생태학적 오류’(ecological fallacy)를 범할 가능성이 커지는 한계가 있

다.  반면에 미시 지표를 활용하는 것은 개인 수준의 경험을 파악하는데 용이하다. 이는 거시지표를 활용

할 때 충족할 수 없는 장점인데, 같은 사회 내에서도 개인이 가용한 사회적 자원에 따라 사회의 질에 대

한 인식이 달라질 수 있기 때문이다(안상훈‧정해식, 2010). 즉 한 사회 속에서 개인들이 동일한 객관적인 

조건에 노출되어도 개인의 여건에 따라 달리 경험될 수 있기 때문에 개인의 주관적 안녕감의 영향요인을 

파악하기 위해서는 거시적인 지표보다는 해당 개인이 직접적으로 사회의 질을 어떻게 평가하는지와의 관

계를 살피는 것이 유용할 수 있다. 본 연구에서도 사회의 질에 대한 인식 변수를 활용한다. 물질적 풍요가 

반드시 인간의 삶의 질 증진으로 이어지지 못한다는 사실은 GDP를 넘어 다차원적으로 삶의 질에 대한 

개념을 정립할 필요성을 제기하였다(한준, 2015). 이에 객관적 삶의 조건이 소득이라는 단일 차원이 아니

라, 건강, 교육, 주거 등 다양한 차원으로 구성되어 있다고 주장되었다(Schuessler & Fisher, 1985). 삶의 

질을 측정하는 대표적인 지표로는 「세계보건기구 삶의 질 척도」, 국내의 「국민 삶의 질 지표」가 있다. 

3. ‘삶의 질’(Quality of life)과 ‘사회의 질’(Quality of Society)의 계

외국의 선행연구에 의하면, ‘사회의 질’에 대한 인식은 개인이 사회에서 어떠한 지위를 가지고 있는지, 

보유한 사회경제적 자원은 무엇인지, 그리고 사회에 대해 어떤 가치관을 가지고 있는지 등에 따라서  달

라진 다(Abbot and Wallace, 2012).  국내의 선행연구에 의하면, 지난 10년간 한국의 복지 태도는 복지 확

대 및 이를 위한 증세에 긍정적으로 인식하는 방향으로 변화하여 왔으며 계층적 균열구조는 최근에 들어

서야 가시화되고 있는 것으로 나타난다 한국의 경우, 고학력, 안정적인 고용지위, 고소득층에서 상대적으

로 우리사회의 재산 분배가 더 평등하다고 인식하고 있었고, 그러나 복지 확대를 위한 증세에도 더 긍정

적이었다.(안상훈, 김영미, 김수완, 2021). 이러한 연구결과는 다른 연구에서도 확인되는데, 교육 수준이 높

을수록 상대적으로 우리 사회의 사회적 포용성과 응집성에 대해 긍정적인 평가를 내리는 것으로 나타났

다. 이는 상대적으로 높은 교육을 통해서 보다 안정적인 사회경제적 지위를 가지고, 보다 많은 사회경제적 

자원을 가지고 있으므로 우리 사회의 제도적인 포용성과 응집성에 대해서도 상대적으로 다른 계층에 비해

서 보다 긍정적인 인식을 가지게 된 것으로 해석될 수 있다(최유석, 최창용, 2020; 정해식, 2015; 김재우, 

2019). 미국 성인을 대상으로 APC 분석을 행한 바에 의하면  사회적 신뢰는 이전에 비해서 최근으로 올

수록 점차 감소하는 기간 효과가 확인되며 코호트 효과는 1940년대 이후 출생 코호트에서 이전 세대에 비
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해서 사회적 신뢰의 감소폭이 큰 것으로 나타났다(Robinson and Jackson, 2001; Clark and Eisenstein, 

2013).

이전의 연구들에서는 사회의 객관적인 소득 격차 확대가 개인의 행복감 감소와 연결된다는 결과가 많

았다. 그러나 최근의 연구는 이러한 국가간 비교에 있어서 집합된(aggregated) 데이터를 사용하는데에서 

발생하는 분석의 한계가 있었다고 지적한다. 어느 정도 이상의 경제적 발전을 이룬 국가들에서 소득 불평

등도는 개인의 행복에 중립적이거나 정적인 상관관계가 나타났는데(Kelley and Evans, 2017).,소득 격차에 

대한 인식과 관련해서는 상위계층일수록 본인이 이룩한 성취를 정당하고 공정하게 획득한 것으로 인식하

므로, 사회경제적 불평등을 용인할 가능성도 상대적으로 높아질 수 있다는 연구결과가 있다(Curtis and 

Anderson , 2015). 

제3 . 연구방법

1. 분석자료  표본 

분석을 위한 자료로 제1~17차 한국복지패널 데이터를 사용하였다. 시기적으로는 2006-2021년이 이에 해

당한다1). ‘사회의 질’ 인식과 관련된 문항들의 상당수는 3년마다 이루어지는 부가조사인 ‘복지인식’ 설문조

사에 포함되어 있으므로, 복지인식 설문조사가 이루어진, 제2, 5, 8, 11, 14, 17차의 6개 웨이브를 분석 대

상으로 삼았다. 한국복지패널은 7차 년도와 17차 년도에 추가 표본을 새로이 포함하였다. 또한 복지인식 

부가조사의 경우, 제2차년도 조사에서는 부부만이 응답하였으며 5차년도부터 무배우자 성인으로 확대하여 

조사되었다. 제17차 조사의 경우, 5차 이후의 부가조사에서 1회 이상 참여한 응답자를 대상으로 설문조사

를 시행하였다. 이러한 점을 고려하여 1번 이상 복지인식 부가조사에 참여한 모든 사례를 포함하였으며, 

패널이 아닌 횡단면 조사로 설정하고 APC 분석을 행하였다. 일반적으로 패널 형태의 반복측정자료에 대

해서도 APC 분석이 가능하다. 따라서 제2차부터 17차까지 지속적으로 부가인식조사에 참여한 응답자들로 

패널 데이터를 만들어 APC 분석을 시도하였으나, 사례수가 많지 않고 공선성이 매우 높게 나타나서 추정 

결과를 신뢰하기 어렵다고 판단되었다. 분석 단위는 개인이며, 분석 시에는 표본과 모집단의 차이를 보정

하기 위하여 표본 횡단면 가중치를 부여하여 분석하였다. 복지인식 부가인식 조사의 경우, 별도의 가중치

를 제공하고 있다. 그러나 다른 인구사회학적인 특성을 분석 모형에 포함하였으므로, 가구 및 가구원 통합

데이터의 가중치를 적용하였다. 마지막으로 만18-24세 및 75세 이상 성인의 경우, 설문조사 응답 사례수가 

많지 많아서 이를 제외하였으며, 따라서 표본은 만 25-74세까지의 성인이며, 주요 변수에 결측이 있는 사

례를 제거한 총 11,492 명을 분석에 활용하였다.   

 

1) 제17차 조사 시기는 2022년 상반기이다. 설문문항의 조사 시점은 경제상황 등에 대한 항목들은 2021년에 해당하고,  개인의 심

리, 주관적인 인식에 관련된 문항은 조사 당해 년도(2022년)에 대해 질문하고 있다.  



440 2023년 한국복지패널 학술대회

2. 변수 

연구에 사용하고자 하는 변수와 조작적 정의는 아래의 <표 2>와 같다. 

<표 2>  지표의 구성 

전술한 <표 1>의 사회의 질의 4가지 차원과 비교하여, 복지인식의 설문 문항이 정확히 일치하지는 않는

다. 또한 사회적 포용성의 지표로 삼은 의료서비스 정책의 경우, 우리사회의 객관적인 의료보장 수준에 대

한 인식을 질문하는 것이 아니라 정부의 의료 정책에 대한 평가를 의미한다. 따라서 전반적인 사회수준에 

대한 인식이 아닌, 정치적 신념이나 정부 정책에 대한 선호 여부에 영향 받을 수 있는 한계가 있다.   

 3. 분석방법  

먼저, 각 지표들의 종단적인 변화추이를 파악하기 위하여 기술분석을 행하였다. 한국복지패널의 경우, 

소득 등의 문항은 조사년도 직전 1년을 질문하고, 주관적 인식에 대한 문항은 조사년도의 문항을 질문한

다. 따라서 제17차 조사의 복지인식에 대한 문항은 2022년에 해당하고, 각 조사년도별 소득분위를 구분하

는데 사용한 가구균등 가처분소득은 2021년에 해당하게 된다. 분석 범주는 소득수준에 따라서 고소득층, 

중산층, 저소득층으로 구분하였다. 기간은 복지인식 부가조사가 3년마다 시행되므로, 3년 주기를 가진다. 

대분류 중분류 소분류  조작적 정의 

인구사회학적 

요인 
성별 여성(ref)/남성

삶의질:

객관적 조건 

혼인지위
유배우자(ref)/미혼(=1)/

이혼별거사별(=1) 

유배우자를 기준집단으로 설정하고,  

무배우자(이혼‧별거‧사별 / 미혼)를 각각 

이분변수화여 모형에 투입함 

교육수준 고졸이하(ref)/대재이상
중졸 이하/대학원 이상의 비중이 크지 않아서

고졸이하/대재 이상의 2개 집단으로 구분함. 

경제적 상황
가구 균등화 가처분 

소득(3분위)

가구 균등화 가처분 소득 = 가처분 소득/(가구원수^0.5)

각 조사 년도별 표본의 가구 균등화 가처분 중위소득을 

구 후, 중위소득 기준 150% 이상을 고소득층, 50% 이상 

150% 미만을 중산층, 50% 미만을 저소득층으로 설정함  

    

고용지위

상용직(ref)/임시,일용직(=1 

/고용주자영업(=1)/무급,실업, 

공공근로(=1)/ 비경제활동 

인구(=1) 

상용직을 기준으로, 임시-일용직, 고용주-자영업, 

무급-실업-공공근로, 비경제활동 인구를 각각 

이분변수화하여 모형에 투입함. 

자가여부  자가(ref) /비자가 

자가를 기준집단으로 하고, 전세, 월세, 무상임대, 기타 

등을 비자가로 분류한 후, 이분변수화하여 모형에 

투입함.

사회의질: 

주관적 인식 

 

사회적 포용성
의료서비스 정책 

1-5점의 단일문항으로, 점수가 높을수록 의료서비스 정책 

수준을 긍정적으로 평가하는 것이다

사회적 응집성 

 소득격차 인식 

1-7점 척도의 단일문항으로 측정함. 점수가 높을수록 

우리사회의 소득 불평등도가 매우 크다고 인식하고 

있음을 의미함.  

세금부과의 공정성

‘나보다 돈을 많이 벌면서 세금을 적게 내는 사람이 

많은지’에 대한 동의정도를 묻는 단일문항으로 측정함. 

1~7점 척도로 점수가 높을수록 세금부과를 공정하다고 

인식함. 
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연령대와 코호트는 5년을 기점으로 하여 가중평균을 구하였다. 즉, 만25-29세의 가중평균을 구하고, 연령 

범위의 중간에 해당하는 만27세로 대푯값을 부여하였다. 또한 코호트 역시 이에 맞춰 산출하였다.   

둘째, 종단적인 추이 변화를 분석하기 위하여, ‘연령(age)-기간(period)-코호트(cohort) 분석’을 행하였다. 

‘코호트’란 공통요인을 가지고 있는 집단을 의미하는데,  동일한 시기에 출생하거나, 유사한 시기에 결혼, 

혹은 사망한 집단, 혹은 유사한 시기에 이주한 집단 등이 모두 하나의 코호트로 분류하는 것이 가능하다. 

코호트 분석은 어떤 인구 집단의 장기간 변화 추이를 분석할 때, 이에 영향을 미치는 다양한 사회경제학

적 요인을 규명하는데 장점이 있다. ‘코호트’에 따른 동질성과 이질성을 분석하기 위해서는 ‘연령’(age)과 

기간(period)에 의한 효과를 함께 고려해야 한다. 그러나, 코호트-연령-기간은 강한 선형성을 나타내게 된

다. 즉, 어떤 기간(period)의 관측값은 코호트 효과와 연령 효과의 합인 것이다. 이로 인하여, 회귀모델에

서의 최소제곱법이나 최대우도법을 통한 계수 추정에 문제가 생기는 ‘식별 문제’(idenfication)에 봉착하게 

된다. 이 분석에서는 ‘식별문제’를 해결하기 위하여 제시된 다양한 대안들 중에서 ‘일반화 가산 회귀 모형’

을 사용하여 연령-기간-코호트 효과를 분석하였으며, 분석 시에는 개인 단위로 분석을 수행하였다. ‘일반화 

가산 회귀 모형’은 회귀분석에서 가정되는 독립변수와 종속변수의 선형 종속성에 대한 가정을 유연하게 

적용할 수 있다. 따라서 시계열 데이터에서 보여지는 비선형적인 변화 과정을 분석하는데 보다 유용할 수 

있으며, 비모수적인 접근방법을 취하므로, 모수 분포를 가정하지 않는다는 점에서도 강점이 있다.   

제4  연구결과 

1, 기술통계  

먼저, 각 웨이브별 기술통계는 아래의 표 <표 4>와 같다. 전술한 바와 같이 모집단과 표본의 차이를 보

정하기 위하여 횡단면 가중치를 부여하여 기술통계를 분석하였다. 가구주로 한정하여 분석할 경우에는 가

구주의 특성만이 반영되므로, 분석 시에는 가구원을 단위로 분석을 행하였으며, 연령대는 만25-74세를 대

상으로 하였다. 분석 사례수는 복지인식 부가조사를 실시한 제2, 5, 8, 11, 14, 17차 조사의 총6개 웨이브를 

사용하였다. 분석 표본은 총11,492명이었으며, 17차년도(2022)를 기준으로 고소득층(중위소득 150% 이상)은 

354명(17.51%), 중산층(중위소득  1,440명(71.29%), 저소득층은 226명(11.2%)였다2). 

2) 표본의 사례수가 많지 않으므로, 소득구간의 신뢰할 수 있는지가 문제될 수 있다. 복지패널에서는 ‘공공부조 이전의 균둥화 경상

소득 중위 60%를 기준으로 일반가구와 저소득 가구를 분류하고 있다. 이러한 기준에 의거한 기술통계는 아래의 <표2>와 같다.위

의 균등화 가처분 중위소득을 기준으로 구한 <표 3>의 결과와 비교할 때, 저소득층의 비율에 큰 차이가 없다고 판단하였다.  

2차 5차 8차 11차 14차 17차 Total

일반
1,062 1,284 2,252 1,946 1,617 1,764 9,926
81.4 80.46 86.71 88.32 91.36 87.32 86.37

저소득층
243 312 345 257 153 256 1566
18.6 19.54 13.29 11.68 8.64 12.68 13.63

Total 1,305 1,596 2,597 2,203 1,770 2,020 11,492
100 100 100 100 100 100 100

<표 14> 균등화 경상소득 기  기간별 사례수

(단위:명, %) 
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2차 5차 8차 11차 14차 17차 Total

고소득층
294 323 518 405 307 354 2201

22.56 20.22 19.93 18.39 17.35 17.51 19.15

중산층
797 1056 1770 1544 1307 1440 7914

61.06 66.13 68.17 70.08 73.81 71.29 68.86

저소득층
214 218 309 254 157 226 1378

16.37 13.65 11.9 11.53 8.84 11.2 11.99

Total
1,305 1,596 2,597 2,203 1,770 2,020 11,492

100 100 100 100 100 100 100

<표 15> 기간별 사례수
(단위:명, %) 

2. 분석결과(1) : 연령-기간-코호트의 한계효과 추정 

 1) 우리사회의 소득격차 인식        

먼저, 우리사회의 소득격차 인식에 대한 연령-기간-코호트별 평균 한계 효과(average marginal effect)를 

추정한 결과는 <표 5>와 같다.    

2차 5차 8차 11차 14차 17차 Total

고소득층
평균 5.44 5.14 5.20 5.09 4.84 4.79 5.09

표준편차 1.17 1.19 1.19 1.13 1.24 1.18 1.20

중산층
평균 5.40 5.30 5.24 5.05 5.08 4.92 5.14

표준편차 1.34 1.23 1.21 1.20 1.18 1.25 1.24

저소득층
평균 5.47 5.31 5.44 5.13 5.10 5.02 5.26

표준편차 1.29 1.33 1.27 1.32 1.40 1.33 1.33

Total
평균 5.42 5.27 5.26 5.07 5.04 4.90 5.15

표준편차 1.30 1.24 1.22 1.20 1.21 1.25 1.24

<표16>  소득격차 인식 : 변화추이 
(단위:점) 

 소득격차 인식의 변화추이를 살펴보면, 1-7점 중 평균 5.15점으로 전반적으로 우리 사회

의 소득격차를 높은 편이라고 인식하고 있었다. 그러나, 2차조사(2007년)의 경우, 평균 5.42

점에서 17차조사(2022년)에는 평균 4.90점으로 완만하게 소득격차에 대한 인식이 긍정적으로 

변화하고 있다. 2차조사(2007년)의 경우, 고소득층 5.44점, 중산층 5.40점, 저소득층 5.47점으

로 점수 차이가 상대적으로 크지 않았다. 그러나 17차조사(2022년)애서는 고소득층은 4.79점

으로 우리나라의 소득격차를 상대적으로 긍정적으로 인식하고 있고, 중산층 4.92점, 저소득

층 5.02점으로 저소득층으로 올수록 소득격차에 대한 인식은 부정적으로 바뀌고 있다. 
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먼저, 기간(period)의 한계효과를 살펴보면, 중산층과 고소득층의 경우, 최근년도로 올수록 소득불평등도

가 개선되고 있다고 인식하고 있다. 그러나 저소득층은 금융위기 이후인 2010년 경부터 소득불평등도가 

심해지고 있다는 인식이 강해지다가, 대략 2010년대 후반에 오면서 다시 소득불평등도가 감소하고 있다고 

인식하고 있다. 연령의 한계효과를 살펴보면, 저소득층의 경우에는 청년층이 상대적으로 소득 불평등도가 

크다고 인식하고 있으며, 연령이 높아짐에 따라서 소득불평등도에 대한 인식은 낮아진다. 반면에 중산층은 

장년층(50대)에서 상대적으로 높아졌다가 다시 감소하는 양상을 보인다. 연령의 코호트 효과를 살펴보면, 

고소득층, 그리고 특히 중산층에서 1980년대 이후 출생 코호트에서 우리 사회의 소득불평등도를 다른 코

호트에 비해서 상대적으로 낮게 인식하고 있는 반면에, 저소득층에서는 다른 코호트에 비해서 소득불평등

도를 높게 인식하고 있었다.   

2차 5차 8차 11차 14차 17차 Total

고소득층
평균 1.83 2.03 2.15 2.11 2.30 2.50 2.16

표준편차 1.14 0.99 1.11 1.17 1.33 1.27 1.18

중산층
평균 2.04 2.12 2.04 1.99 2.24 2.46 2.15

표준편차 1.28 1.02 1.11 1.12 1.15 1.28 1.17

저소득층
평균 2.13 2.32 1.97 2.03 2.24 2.65 2.20

표준편차 1.22 1.08 0.97 1.06 1.08 1.42 1.16

Total
평균 2.01 2.13 2.06 2.02 2.25 2.49 2.16

표준편차 1.24 1.02 1.09 1.13 1.18 1.30 1.17

<표 6>  세 부과의 공정성 인식 : 변화추이 
(단위:점) 

 다음으로 세금부과의 공정성 인식의 변화추이를 살펴보면 <표 6>과 같다, 이 지표는 1-7

점 척도이며 점수가 높을수록 세금부과가 공정하다고 인식하는 것이다. 전체 평균은 2.16점

으로 전반적으로 우리 사회의 세금부과 공정성을 매우 낮은 편이라고 인식하고 있었다. 그

러나, 2차조사(2007년)의 경우, 평균 2.01점에서 17차조사(2022년)에는 평균 2.49점으로 우리

사회의 세금부과에 대한 공정성 인식은 긍정적으로 변화하고 있다. 2차조사(2007년)의 경우, 

[그림 1] 소득격차 인식 : 기간별/코호트별 연령의 한계효과
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고소득층 1.83점, 중산층 2.04점, 저소득층 2.13점으로 오히려 고소득층에서 세금부과의 공

정성을 낮게 인식하였다. 17차조사(2022년)에서도 고소득층은 2.50점, 중산층 2.46점, 저소득

층 2.65점으로 이런 경향은 유지되고 있다. 

다음으로 세금부과의 공정성에 대한 인식의 연령-기간-코호트 효과를 살펴보면 <그림 2>와 같다. 먼저, 

기간(period)의 한계효과를 살펴보면, 중산층과 저소득층의 경우, 금융위기 이후인 2010년부터 2017년 즈

음까지 세금부과의 공정성에 대한 부정적인 인식이 심화되다가 2010년대 후반부에 들어와서 이에 대한 인

식이 상대적으로 긍정적으로 변화하고 있다. 반면에, 고소득층은 최근년도로 올수록 세금부과의 공정성에 

대한 인식이 상대적으로 좋아지는 경향을 보이고 있다. 연령의 한계효과를 살펴보면, 중산층과 고소득층은 

중년층에서 세금부과의 공정성을 다른 연령대에 비해서 상대적으로 낮게 평가하는 U자형 커브를 보이는 

반면에, 저소득층은 중년층에서 세금부과의 공정성을 상대적으로 긍정적으로 평가하는 역U자형 커브를 

보이고 있다. 코호트(cohort)의 한계효과를 살펴보면, 1970년대 출생 코호트의 경우, 저소득층은 다른 출생 

코호트에 비해서 세금부과의 공정성을 부정적으로 인식하고 있는데 반해, 고소득층과 중산층에서는 이러

한 변화가 크게 눈에 뜨이지 않았다. 그러나 1980년 이후 출생 코호트의 경우에, 저소득층의 세금부과공정

성에 대한 인식이 상대적으로 긍정적으로 바뀌는 반면에 고소득층과 중산층에서는 이에 대한 부정적인 경

향이 심화되는 양상을 보이고 있다.

 

2차 5차 8차 11차 14차 17차 Total

고소득층
평균 3.01 2.56 2.61 2.51 2.34 2.00 2.50

표준편차 0.79 0.80 0.82 0.78 0.71 0.68 0.82

중산층
평균 2.94 2.60 2.59 2.50 2.24 2.06 2.46

표준편차 0.89 0.79 0.79 0.77 0.73 0.75 0.82

저소득층
평균 2.64 2.42 2.41 2.42 2.12 2.00 2.35

표준편차 0.85 0.71 0.84 0.74 0.73 0.70 0.80

Total
평균 2.91 2.57 2.57 2.50 2.24 2.05 2.45

표준편차 0.87 0.78 0.81 0.77 0.72 0.74 0.82

<표 7>  의료서비스 정책 평가 : 변화추이 
(단위:점) 

[그림 2] 세 부과의 공정성 : 기간별/코호트별 연령의 한계효과
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 다음으로 정부의 의료서비스 정책에 대한 인식의 변화추이를 살펴보면 <표 7>과 같다, 

이 지표는 1-5점 척도이며 점수가 높을수록 국가의 의료서비스 정책을 부정적으로 평가하

는 것이다. 전체 평균의 경우, 2차조사(2007년) 평균 2.91점에서 17차조사(2022년)에서는 평

균 2.05점으로 우리사회의 의료서비스 정책에 대한 평가는 완만하지만 긍정적으로 변화하고 

있다. 2차조사(2007년)의 경우, 고소득층 3.01점, 중산층 2.94점, 저소득층 2.64점으로 고소득

층에서 의료서비스 정책에 대해 상대적으로 부정적으로 평가하였다. 그러나 17차조사(2022

년)에서는 고소득층은 2.00점, 중산층 2.06점, 저소득층 2.00점으로 소득계층에 따른 인식 차

이는 좁혀진 것으로 나타났다.  

다음으로 의료서비스 정책에 대한 인식의 연령-기간-코호트 효과를 살펴보면 <그림 3>과 같다. 먼저, 기

간(period)의 한계효과를 살펴보면, 의료서비스 정책에 대한 인식은 2010년대까지 세 계층 모두 긍정적으

로 변화하지만, 2015년대 중반까지는 상대적으로 저소득층에서 부정적인 인식이 심화되는 경향을 보이고, 

이후 2020년대까지 모든 계층에서 긍정적으로 변화하고 있다. 연령의 한계효과를 살펴보면, 중산층과 저소

득층은 청장년층에서는 상대적으로 부정적인 인식이 강하고, 노년층에서는 상대적으로 긍정적인 인식이 

강한 반면에, 고소득층에서는 청년층과 노년층 간에 이러한 차이가 나타나고 있다. 코호트효과를 살펴보면 

1940-60년대 출생코호트에서 상대적으로 의료서비스를 긍정적으로 평가하고 있으나 이후 부정적인 인식이 

심화되는데, 중산층은 1970년대 이후 출생 코호트에서, 저소득층은 70-80년대 출생 코호트에서 이러한 부

정적인 인식이 강하게 나타난다. 그러나 90년대 이후의 출생 코호트에서는 다시 긍정적인 인식이 강화되

는 양상을 보이고 있다.  

3. 분석결과(2) : 삶의 질 객  조건이 사회의 질 주  인식에 미치는 향  

다음으로 삶의 질의 객관적 조건에 해당하는 사회경제학적 요인들을 공변량으로 투입하여, 사회의 질의 

주관적 인식에 미치는 영향에 차이가 있는지를 살펴보았다. ‘기본모형’은 다른 사회경제적 요인을 고려하

지 않고, 연령-기간-코호트 효과를 추정한 것이며, ‘통제모형’은 ‘삶의 질’의 객관적 조건이라고 볼 수 있는 

[그림 3] 의료서비스 정책 평가 : 기간별/코호트별 연령의 한계효과
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인구학적, 사회경제적 요인을 공변량으로 투입하고 연령-기간-코호트효과를 추정한 것이다. 먼저, 이를 직

관적으로 도표화하여 나타내면  <그림 4>와 같다.  동일한 소득계층 내에서 공변량을 투입하지 않은 ‘기

본모델’과 공변량을 투입한 ‘통제모델’ 간에는 거의 차이가 없었다. 이는 소득에 따른 계층 내에서는, 그리

고 동일 연령, 기간, 코호트를 공유하는 집단 내에서는 사회경제척 차이에 따른 소득격차 인식의 차이가 

크지 않다는 것을 의미한다. 

   

위의 결과를 표로 정리한 결과는 아래의 <표 5>와 같다. 위의 그래프에서 본 바와 같이 소득격차 인식

에 영향을 미치는 영향요인의 차이는 크지 않았다. 

 * p<0.05, ** p<0.01, ***p<0.001

[그림 4] 사회적 응집성: 소득격차 인식 : 기간별/코호트별 연령의 한계효과

고소득층 중산층 저소득층 

고소득층 중산층 저소득층

 Corff S.E  Corff S.E  Corff S.E

기본모형 

intercept 5.096 0.029 5.150 0.015 5.245 0.030

통제모형

intercept 5.153 0.090 5.156 0.044 5.326 0.138

성별(ref 여성) -0.029 0.066 -0.007 0.032 -0.081 0.059

교육수준(ref 고졸이하) 0.004 0.069 -0.044 0.033 -0.301*** 0.080

혼인지위(ref 기혼)

미혼 0.299* 0.118 0.106* 0.053 0.112 0.097

이혼사별별거 -0.225 0.156 -0.046 0.052 0.003 0.069

고용지위(ref 상용/자영)

임시/일용직 0.204* 0.095 0.119** 0.041 0.071 0.139

고용주/자영업 0.011 0.089 0.002 0.048 -0.059 0.144

무급/자활/실업 0.279 0.171 -0.022 0.069 -0.195 0.151

비경제 -0.001 0.093 0.019 0.042 0.005 0.132

자가여부(ref=자가) -0.148* 0.066 -0.034 0.031 -0.007 0.059

<표 5>  소득격차 : 삶의 질의 객  조건이 미치는 향
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제5  결론  함의 

이 연구는 우리사회 ‘사회의 질’에 대한 인식이 어떠한 추이를 보이고 있는지를 분석하고, 이 추이에 있

어서 나타는 연령, 기간, 코호트에 따른 동질성과 이질성을 규명하며, 이에 영향을 미치는 ‘삶의 질’의 객

관적 조건은 무엇인지를 탐색하고자 하는 것이다.  이를 통해서, 한국사회가 지난 반세기 동안 비약적 경

제성장과 꾸준한 사회보장의 강화를 이루었음에도 불구하고, 사회구성원들이 경험하고 인식하는 삶의 질

과 사회의 질에 대한 인식은 그에 미치지 못한는 이유를 분석하고, 이에 대해서 어떠한 정책적 대안이 필

요한지에 대해서 시론적인 분석을 행하고자 하였다. 

분석 결과, 한국 사회의 사회의 질에 대한 인식에 있어서, 기간에 따른 차이 외에도 연령 및 코호트에 

따른 차이가 확인되었다. 이는 사회의 질 인식에 대한 추이를 분석함에 있어서, 기간 효과 외에 연령 효과 

및 코호트 효과를 감안한 분석이 필요함을 보여주는 것이다. 

또한 삶의 질의 객관적 조건에 따라서 사회의 질 인식에도 차이가 있는 것으로 나타났지만, 그 영향력

은 차이가 있었다. ‘사회의 질’ 인식과 관련하여 특히 중요한 영향요인은 소득 수준에 따른 계층별 차이였

다. 그러나 이러한 계층 내에서 다른 인구사회학적 요인들에 의한 차이는 크지 않았다.  

 

[그림 6] 세 부과의 형평성 인식 : 기간별/코호트별 연령의 한계효과

고소득층 중산층 저소득층 

[그림 7] 의료서비스 인식 : 기간별/코호트별 연령의 한계효과

고소득층 중산층 저소득층 
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