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비생성거시금융기간구조모형을이용한한국의

이자율기간프리미엄분석 ∗

윤재호†

Abstract 본 연구는 한국의 국고채 이자율 데이터를 이용하여 여러 가지

산출및인플레이션변수조합을비생성거시경제요인으로설정한거시금융

기간구조 모형을 추정하고, 이들 모형으로부터 추출한 기간프리미엄을 모형
간 비교 분석하였다. 기간프리미엄 추정치를 만기별로 모형 간 비교한 결과,
1년 만기를 제외하고는 3년 이상의 중장기 기간프리미엄들은 거시경제 변수
포함여부에관계없이모형간차이가거의나타나지않았다.기간프리미엄은
산출변수와의 관계에 있어 뚜렷한 상관관계를 보이지 않았으나, 인플레이션
변수들과는 매우 높은 양(+)의 상관관계를 보였다. 이는 인플레이션 불확실
성이 기간프리미엄의 가장 중요한 결정요인이라는 선행연구와 부합한다. 또
한 한국 데이터를 대상으로 Campbell-Shiller 장기이자율 회귀분석을 통하여
전통적인기대가설을검정한결과,미국의사례와마찬가지로시변하는기간
프리미엄의영향으로기대가설이기각되었다.본연구에서고려한비생성기
간구조 모형들은 이러한 기대가설 검정과 관련하여 데이터 적합성이 양호한

것으로나타났다.
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1.머리말

이자율 기간구조 이론에 따르면 채권 이자율은 시장참가자의 향후 단기

이자율(혹은중앙은행정책금리)예상을나타내는 “기대(expectation)”부분과
인플레이션 혹은 유동성 리스크에 대한 보상을 나타내는 “리스크 프리미엄
(risk premium)”부분으로 분해할 수 있다. 채권의 리스크 프리미엄을 표현하
는 여러 방식 중 하나인 기간프리미엄(term premium)은 i(n)t 이 t 시점에서 n기
만기무이표채(zero-coupon bond)이자율이라면다음과같이정의한다.

T P(n)
t = i(n)t −

1
n

Et

(
i(1)t + i(1)t+1 + · · ·+ i(1)t+n−1

)

전통적인기대가설(expectation hypothesis)의가정에서는기간프리미엄이
불변하기 때문에 장기 이자율은 중앙은행이 결정하는 미래 정책금리 기대에

의해서만변동한다.그러나 Fama and Bliss(1987), Campbell and Shiller(1991)
등에서시작된여러실증분석에따르면리스크프리미엄,즉기간프리미엄은
시변하는것으로나타나전통적인기대가설이맞지않는것으로나타났다.따
라서장기이자율의변동이기대부분변동에의한것인지,혹은기간프리미엄
변동에의한것인지를식별하는지가중요한연구주제로등장하였다.
장기 이자율 변동 원인의 식별은 중앙은행의 통화정책에 있어서도 매우

중요하다. Bernanke미연준의장은 2006년미국뉴욕의 Economic Club연설
에서 장기 이자율이 미래 단기 이자율에 의한 기대에 의해 변동하는 것인지,
혹은 기간프리미엄에 의해 변동하는지에 따라 통화정책에 대한 시사점이 매

우다르다고하였다.만일장기금리가기간프리미엄의하락에의한것이라면
긴축적 통화정책이 필요하며, 반대로 미래의 경기부진 기대에 따른 기대 부
분의하락에의한것이라면완화적통화정책이필요할것이라고주장하였다.
따라서 이자율 기간구조로부터의 정확한 정보 추출을 위해서는 기대부분과

기간프리미엄부분으로의적절한분해가중요한데,이와관련된선행실증연
구로는 Hamilton and Kim (2002), Favero et al. (2005), Wright (2006), Ang et
al. (2006), Rudebusch et al. (2007), Dewatchter et al. (2014) 등을 들 수 있다.
Gürkaynak and Wright (2012)의서베이등에의하면지금까지많은거시금융
(macro-finance)문헌들은인플레이션불확실성을채권리스크프리미엄변동
의중요원인으로보고인플레이션불확실성과리스크프리미엄간의관계를

주요주제로연구하였다.
중앙은행등정책당국이기간프리미엄의정보를이용하고자할때에는기
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간프리미엄을적정한이자율기간구조모형을이용하여추정할필요가있다.
여기에서어떠한기간구조모형을선택하는지가기간프리미엄의추정치에큰

영향을 미칠 수 있는데, 예를 들어 Swanson (2007)과 Rudebusch et al. (2007)
은모형에따라 4%포인트이상차이가날수도있다고하였다.

본연구에서는기간프리미엄의추정을포함한한국의이자율기간구조분

석을 위하여 비생성(unspanned) 거시경제 요인을 포함한 어파인(affine) 거시
금융이자율기간구조모형을사용하였다.어파인모형은무재정(no arbitrage)
조건을가정하기때문에이론적정합성이뛰어난데다닫힌형태(closed-form)
의채권가격결정식을제공하는장점이있다.여기에거시경제변수까지기간
구조모형의추가적인요인으로감안하면미래이자율변동에대한예측력을

크게증대시킬수있다.

한편 거시금융 기간구조 모형에 있어서 산출, 인플레이션 등 거시경제변
수가 미래 이자율 예측에는 중요하지만, 현재 시점의 이자율 기간구조의 횡
단면을생성(span)하는데에는추가적인기여가미미하다는사실이여러문헌
(Duffee, 2011; Joslin et al., 2014; Ludvigson and Ng, 2009등)에서제기되어왔
다.이러한요인을문헌에서는비생성요인(unspanned factor)라고부른다. Yun
(2019)에 따르면 한국의 경우에도 거시경제 및 글로벌 유동성 변수가 이러한
비생성요인의역할을하는것으로나타났다.본연구에서는 Jordan분해를이
용한 요인 전환을 통하여 추정 효율성을 크게 향상시킨 Joslin et al. (2014)의
방법론을따라비생성요인을포함시킨거시금융기간구조모형을추정하기로

한다.

비생성거시금융기간구조모형을기간프리미엄분석에적용시킨대표적

인 연구로는 Wright (2011)를 들 수 있다. 그는 미국 등 9개국의 패널 데이터
분석에서인플레이션불확실성감소가기간프리미엄을하락시키는가장중요

한요소인것을발견하였으며,이와같은채권기간프리미엄의시변성이단기
및장기이자율간의연결통로인통화정책파급경로를복잡하게한다고주장

하였다.

한편 한국 데이터를 이용한 거시금융 기간구조 모형을 분석한 연구로는

먼저장덕진 (2012)을들수있는데그는한국의국고채수익률에인플레이션,
산업생산지수등의거시경제변수로구성된어파인기간구조모형을이용하여

이자율과 거시경제변수 간의 동태적 상호관계를 VAR 모형의 충격반응 함수
를통하여분석하였다.기간구조모형추정에는계산비용이효율적인것으로
알려진 Hamilton and Wu (2012)가제안한최소카이제곱추정법이사용되었다.
본연구가기간프리미엄분석에초점을맞춘반면,장덕진 (2012)은이자율자
체에 분석의 초점을 맞춘다는 점에서 연구 주제 측면에서 차이가 있다. 또한
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장덕진 (2012)은 비생성 요인에 대한 가정 없이 거시경제변수를 직접 채권가
격결정식에감안하고있어본연구와는모형설정상의차이가있다.

강규호 (2012)의 연구도 우리나라 국채수익률 기간구조를 어파인 기간구
조모형을 통하여 분석한 연구이다. 다만 강규호 (2012)는 거시경제변수들을
모형의 상태변수로 포함시키고 있지는 않으며, 주된 연구관심도 기간구조의
구조변화 시점추정과 원인을 베이지언 방법론으로 분석했다는 점에서 다른

연구와는차이가있다.

국내 선행연구 중에서 비생성 거시금융 기간구조 모형을 분석한 연구로

는 김기식 외 (2014), 장운욱 ·한재훈 (2014) 등을 들 수 있다. 이들도 JPS 방
법론을 적용하여 비생성 거시경제 변수들을 포함한 한국의 거시금융 기간구

조 모형을 분석한 바 있다. 이중 김기식 외 (2014)에서는 본 연구와 유사하게
최적 비생성 거시금융 기간구조 모형의 선정 과정이 포함되어 있다. 다만 본
연구에서는좀더다양한만기의이자율을고려하고연장된표본기간을이용

한다는 점에서 김기식 외 (2014)과 차이가 있다. 김기식 외 (2014)는 2002.1
월∼2012.12월 중 8개 만기의 이자율 데이터를 사용한 반면, 본고는 2001.1
월∼2018.12월중 12개만기의이자율데이터를사용하였다.다만본고는기간
프리미엄의모형간비교가주된목적이기때문에김기식외 (2014)만큼많은
수의모형을고려하지는않았다.

본연구에서는이들선행연구들을참조하여한국의이자율기간구조데이

터(2001.1월∼2018.12월중 12개만기이자율)를대상으로비생성요인을포함
시킨거시금융기간구조모형을분석한다.기존연구들을참조하여비생성거
시경제변수로는산출및인플레이션부문각각에서하나씩의변수를고려한

다.총여섯가지의모형을분석하게되는데,먼저Kim and Wright (2005)의 3요
인모형과유사하게이자율의세가지주성분만을기간구조요인으로설정한

모형(MTSM1으로지칭)을분석한다.다음으로산출및인플레이션부문에서
하나씩의변수를고려한MTSM2(산출갭및소비자물가증가율), MTSM3(산
출갭및근원소비자물가증가율), MTSM4(산업생산증가율및소비자물가증
가율), MTSM5(산업생산증가율및근원소비자물가증가율)을분석한다.마지
막으로MTSM6는 Ang and Piazzesi (2003)와유사하게산출및물가패널데이
터각각에서하나씩의주성분을산출하여이를비생성요인으로설정한모형

이다.이들여섯개모형들을대상으로로그우도(log-likelihood), AIC(Akaike
Information Criterion), BIC(Bayesian Information Criterion)등의정보기준과
이자율추정오차등을이용하여모형간의성과를비교한다.

다음으로이들모형으로부터산출한기간프리미엄의비교분석을수행하

여,만기별로기간프리미엄추정치가모형간얼마나차이가있는지상관계수
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분석을수행한다.또한예측오차분산분해분석을통하여기간프리미엄의변
동요인을분석하기로한다.
그밖에비생성거시금융기간구조모형이나이로부터추정한기간프리미

엄의 경제적 함의를 분석하기 위하여 기간프리미엄과 모형 내 거시경제변수

혹은 중앙은행 정책금리 대용변수 간의 동태적 상호작용 관계를 파악할 수

있는시차상관계수분석을수행한다.이분석을통하여기간프리미엄의경기
역행성(혹은경기순응성)에관한시사점을얻을수있을것으로기대된다.이
분석에있어서실제데이터를이용한표본상관계수와함께몬테칼로시뮬레

이션을통한모형상관계수도산출하여동태적상호관계분석뿐만아니라기

간구조모형의모형적정성(혹은데이터적합성)도판단할수있도록하였다.
마지막으로앞서설명한금융경제학의오랜주제인 “기대가설(expectation

hypothesis)”과관련한비생성거시금융기간구조모형의시사점을분석한다.
구체적으로Dai and Singleton (2002)의연구를따라전통적인기대가설(expec-
tation hypothesis)을 검정하는 Campbell-Shiller 장기이자율 회귀분석(LTY (i)
검정)의계수를실제데이터기준및모형기준각각을통하여산출하여한국
데이터의기대가설이탈정도및기간구조모형의데이터적합성을판단할것

이다. 아울러 위험조정(risk-adjusted) Campbell-Shiller 장기이자율 회귀분석
(LTY (ii) 검정)을 통하여 거시금융 기간구조 모형의 리스크프리미엄 설정이
기대가설과의괴리를얼마나설명하는지도살펴본다.

2.모형

2.1.가우시언동태적기간구조모형

이번절은본고에서기간프리미엄을추정하는데사용하는거시금융이자

율기간구조모형을설명한다.이는구체적으로어파인(affine)모형의일종인
가우시언 동태적 기간구조 모형(Gaussian dynamic term structure models, 혹
은 GDTSM)으로서, 이산시간(discrete-time) 모형이며 오차항에 대한 등분산
(homoskedastic) 가정을 특징으로 한다. 이 모형은 Ang and Piazzesi (2003),
Cochrane and Piazzesi (2008), Wright (2011), Dewachter et al. (2014) 등이 중
앙은행통화정책과이자율기간구조관계분석등을포함하여많은기간구조

연구에서사용하였다.
먼저 P(n)

t 을 n기만기무이표채(zero-coupon bond)의 t시점가격이라고하
고, i(n)t =−ln(P(n)

t )/n을이에해당하는이자율로정의하자.여기에 Mt+1을확

률적 할인인자, 즉 SDF(stochastic discount factor)로 정의하면, 이를 이용한 n
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기만기무이표채의가격은다음과같이결정된다.

P(n)
t = Et

(
∏

n
j=1 Mt+ j

)
(1)

식 (1)의 가격 결정식에 다음의 식 (2)∼(4)를 추가하면 가우시언 어파인
기간구조 모형을 구성할 수 있다. 먼저 m 요인 벡터 Xt가 다음과 같은 1계
VAR(vector autoregression)과정을따른다고하자.

Xt+1 = µ +ΦXt +Σεt+1 (εt+1 ∼ i.i.d.N(0, I)) (2)

둘째,단기이자율 rt은다음과같이요인벡터 Xt의어파인함수(affine func-
tion)로가정한다.

rt = δ0 +δ
′
1Xt (3)

셋째, SDF는 다음과 같이 조건부 로그 정규분포(conditionally lognormal)
를따르는형태를가진것으로가정한다.

Mt+1 = exp(−rt −
1
2

λ
′
t λt −λ

′
t εt+1) (4)

여기에서위험의시장가격(market price of risks) λt는 λt = λ0 +λ1Xt(λ0 및 λ1

은각각 m×1및 m×m행렬)와같이요인벡터 Xt의어파인함수로가정한다.
이와같은 (2)∼(4)의기본방정식하에서채권가격은식 (5)의지수어파인

형태(exponential affine form)로결정된다.이와같이채권가격결정식이닫힌
형태(closed-form)로존재하는것은어파인모형의장점중하나이다.

P(n)
t = exp(An +B′nXt) (5)

여기에서 An은스칼라. Bn은 m×1벡터이다.
한편 An 및 Bn은다음과같은차분방정식(recursion)을만족하게된다.

An+1 = −δ0 +An +B′n(µ−Σλ0)+
1
2

B′nΣΣ
′Bn, (6)

Bn+1 = (Φ−Σλ1)
′Bn−δ1

여기에서초기값은 A1 =−δ0 및 B1 =−δ1이된다.
식 (5)를다음과같은 n기만기무이표채이자율식으로나타낼수있다.

i(n)t =−An

n
− B′n

n
Xt (7)
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한편요인벡터 Xt가실제와다르게다음식 (8)의왜곡된 VAR과정을따르
고투자주체가위험중립적,즉 λ0 = 0(m×1)및 λ1 = 0(m×m)으로가정하자.

Xt+1 = µ
∗+Φ

∗Xt +Σεt+1 (8)

여기에서 µ∗ = µ−Σλ0 및 Φ∗ = Φ−Σλ1로설정한다.
이러한 왜곡된 상황 하에서 식 (1)을 적용하여 구한 채권가격이 실제 채

권가격과 동일하다는 것이 잘 알려져 있다. 식 (2) 및 (8)의 VAR 모형은 각각
실제 및 위험중립 확률 하에서의 VAR 과정이라고 부른다. 실제 및 위험중립
확률분포를관련문헌에서는각각 P및 Q확률분포라고부르기도한다.
위험중립확률을간단히설명하자면투자주체의한계효용이높은상태(예

를 들어 경기침체 등의 요인으로 투자주체의 소비가 감소한 상태)의 확률을
인위적으로실제확률보다높여서실제확률을왜곡한확률이다.금융이론에
따르면 무재정조건(no arbitrage)이 만족하면 이러한 위험중립확률 하에서 금
융자산의가격은미래수입(pay-off)의기댓값을무위험이자율로할인한값으
로결정되는위험중립확률이반드시존재한다.

2.2.기간구조요인의설정

본절에서는기간구조모형의요인벡터인 Xt의설정에관한문제를논의한

다.과거많이사용되었던방식은현시점의이자율횡단면데이터로부터칼만
필터(Kalman fitler)를통하여현시점의 Xt를추정하는것이다.또다른방식으
로이자율데이터에대한주성분분석을통하여추정하는방식이다.보통최초
세개의주성분이채권이자율의횡단면변동의대부분을설명하는것으로알

려져있다.이들주성분들은기간구조의 ”수준(level)”, ”기울기(slope)”, ”곡률
(curvature)” 요인으로 부르기도 하며, Cochrane and Piazzesi (2008), Joslin et
al.(2014), Adrian et al.(2014)등이이들주성분을직접이자율기간구조요인
으로설정한바있다.
이들세이자율주성분들에대한경제적해석에관하여는과거부터많은논

의가있었다.먼저Mishkin (1990a and b), Barr and Campbell (1997), Dewachter
and Lyrio (2006), Rudebusch and Wu (2007) 등에 따르면 수준 요인은 장기
인플레이션에 대한 기대로 해석될 수 있다. 기울기 요인은 경기 순환과 관련
이 있으며(Estrella and Mishkin, 1996; Hamilton and Kim, 2002; Ang et al.,
2006, Rudebusch and Wu, 2008) 등) 특히 통화정책과 관계가 있다. 예를 들어
Rudebusch and Wu (2007, 2008)에 따르면 중앙은행이 긴축적인 통화정책을
펴면, 기울기 요인이 상승(이자율 스프레드의 축소)하여 미래 경기의 둔화를



78 비생성거시금융기간구조모형을이용한한국의이자율기간프리미엄분석

예측하게 된다. 마지막으로 곡률 요인의 경제적인 해석에 대해서는 아직 충
분한 공감대가 형성되어 있지 않다. 다만 Dewachter and Lyrio (2006)는 곡률
요인은중앙은행이통화정책기조를반영한다고해석한바있다.

2.3.비생성거시경제요인

이자율 기간구조의 요인 설정에 있어서 이자율 데이터만을 이용하게 되

면기간구조에영향을미치는경제요인의분석이어려워진다.이를감안하여
거시경제 변수를 기간구조 모형의 추가적인 변수로 고려하는 거시금융 기간

구조 모형(macro-finance term structure models, 이하 MTSM로 지칭)이 학계,
중앙은행등에서활발히연구되고있다.
백인석외 (2010)에따르면거시금융기간구조모형은통화정책,실질경제

활동,인플레이션등주요거시경제요인들이이자율기간구조에미치는영향
이나이자율기간구조모형에서얻은비관측요인과거시경제요인과의관계

를고찰하기위해연구되고있다.주요선행연구로는 Ang and Piazzesi (2003),
Ang et al. (2006), Diebold et al. (2006), Dewachter and Lyrio (2006), Joslin et
al. (2014)등을들수있다.그밖에도거시금융기간구조모형의하나로 VAR
모형보다는구조적(structural)특징을좀더가미한 New Keynesian모형도연
구되고있는데이와관련된연구로는Hördahl et al. (2006), Wu (2006), Bekaert
et al. (2010)등을들수있다.
최근 들어 거시금융 기간구조 모형의 연구에 있어서 산출, 인플레이션 등

일부거시경제변수가미래의이자율을예측하는데중요하지만,현재시점의
이자율기간구조를생성(span)하는데에는기여가미미하다는사실이여러연
구에서주장되었다(Duffee, 2011; Joslin et al., 2014; Ludvigson and Ng, 2009).
이러한기간구조요인들을관련문헌에서 “비생성(unspanned)”요인으로지칭
한다.
비생성 요인의 존재는 기존의 어파인 이자율 기간구조 모형의 핵심적인

설정과모순된다는문제를발생시킨다.예를들어전체기간구조요인의갯수
(m)와동일한숫자의채권이자율로구성한 Y a

t 벡터를고려하자(편의상가격
결정오차는없다고가정).그렇다면이벡터의각요소해당만기에해당하는
An 및 Bn을 이용하여 Aa (m× 1) 및 Ba (m×m) 행렬을 구성하면 다음과 같은
Y a

t 의식을구축할수있다.

Y a
t = Aa +BaXt (9)

Ba의역행렬이존재하면다음과같은 Xt의식을얻을수있다.

(Ba)−1(Y a
t −Aa) = Xt (10)
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즉 거시금융 기간구조 모형의 설정이 적정하다면 이자율 횡단면(식 (10)
에서 Y a

t )은 기간구조 요인으로 고려되고 있는 모든 거시경제 변수(식 (10)에
서 Xt)에대한완전한정보를가지고있어야한다.즉모든기간구조요인 Xt가

동일시점의이자율횡단면에의해생성(spanned)될수있어야한다.

Yun (2019)은비생성요인에관한논의를한국의국고채데이터에적용한
바있는데,이논문의 Table 2에서일부만기(1, 3, 5, 10년)의국고채현물이자
율각각을 3개의이자율주성분(”수준”, ”기울기”, ”곡률”), CP요인(Cochrane-
Piazzesi (2005)의수익률예측요인), MF요인(한국의거시경제변수들의주성
분으로구성한변수), GLF(글로벌유동성변수들의주성분으로구성한변수)
에회귀분석한결과를보여주고있다.예상대로각회귀방정식의조정결정계
수는거의 1에가까워기존의이자율주성분들이이자율횡단면을매우잘설
명하는것으로나타났다.주목할만한것은각회귀방정식에서MF및 GLF요
인계수가유의하지않게나타난것이다. Yun (2019)의분석에따르면거시경
제및글로벌유동성요인이미래이자율변동의예측에서는매우중요하지만

특정시점의이자율횡단면의설명에는거의기여하지못하는것으로나타났

다.따라서이결과는한국의이자율기간구조에서도비생성거시경제요인이
존재하며이를감안한기간구조모형화가중요함을시사한다고하겠다.

이제 비생성 요인을 어떻게 모형화할 것인지에 관하여 논의하기로 한다.
기간구조 요인 벡터 Xt를 분할하여 (X ′1t ,X

′
2t)
′)로 나타내어 보자. X1t 및 X2t는

각각 m1×1및 m2×1벡터이며 m = m1+m2를만족한다.여기에서 X2t는비생

성 요인 벡터를 나타낸다. 이제 단기이자율 방정식 (3)의 δ1 벡터에서 마지막

m2 요소를 0으로 하고, 위험중립확률 하에서의 VAR 과정을 나타내는 식 (8)
의 Φ∗의우상방 m1×m2 블록은 0행렬으로설정하자.반면실제확률하에서
의 VAR과정인식 (2)의 Φ에는아무런제약도부여하지않는다.이러한설정
하에서 채권가격 및 이자율 결정식인 식 (5) 및 (7)에서 Bn의 마지막 m2 요소

는 0이되며 B1n을 Bn의최초 m1 요소로정의한다면채권가격은다음과같이

결정된다.

P(n)
t = exp(An +B′1nX1t) (11)

이 같은 거시금융 기간구조 모형에서는 비생성 요인벡터 X2t는 미래 이자

율 예측에는 중요하지만, 현재 시점 t의 채권 이자율에는 영향을 미치지 않
는다. 즉 X2t의 변동은 기대 부분과 기간프리미엄에 대해 반대 방향의 동일한

크기의 영향을 미치기 때문에 두 효과가 정확히 상쇄되어 현재 기간구조에

영향을미치지않는것이다.
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2.4.계량경제방법론

지금까지 기간구조 모형 추정에 있어서는 추정비용이 높은 칼만필터를

통한 최우추정(maximum likelihood estimation) 기법 등이 많이 사용되었다.
Joslin et al. (2014, 이하 JPS)은 비생성 거시금융 기간구조 모형에 적용할 수
있는 매우 효율적인 추정방법을 제안한 바 있다. JPS의 방법론은 행렬의 Jor-
dan분해를이용한기간구조요인변수의재설정(reparametrization)과정을도
입하면서모형의추정비용을크게낮추었다. Wright (2011)는 JPS의방법론을
사용하여 10개선진국의기간구조모형을추정하여기간프리미엄의결정요인
을분석한바있다.따라서본절에서는본연구에서비생성거시금융기간구조
모형추정에사용한 JPS (2014)의방법론을간단히설명하기로한다.
먼저 기간구조 요인벡터인 Xt를 (1) 무이표채 이자율의 최초 세 개의 주

성분으로 구성된 벡터 PCt
1와 (2) 실물경제활동 및 인플레이션을 나타내는

변수 2로구성된거시경제벡터Mt로구성한다.즉본연구에서의설정과같이
m1 = 3및 m2 = 2로가정하고이후논의를진행하고자한다.여기에서Mt는비

생성요인으로 설정한다. 따라서 이들 기간구조 요인벡터의 구성요소는 모두
관찰가능한특징이있다.전절의논의와연결시키자면 X1t = PCt 및 X2t = Mt

이된다.
JPS는 추정 효율성 향상을 목적으로 위험중립확률 하에서 요인변수 Xt를

Joslin et al.(2011)에서 처음 제안한 표준(canonical) 모형의 요인변수 벡터인
Zt(m1× 1)로 재설정하는 변환 방법을 제안하였다. 이 표준 모형은 추정계수
숫자가 적지만 “maximally flexible”한 특징을 가지고 있다. 표준모형 하에서
요인변수 Zt는 위험중립확률 하에서 0의 상수항을 갖고 Λ∗를 계수행렬로 하

는 1계 VAR 과정을 따른다. 여기에서 Λ∗는 식 (8)의 Φ∗11(Φ의 좌상방 3×3 행
렬)의 고유치(eigenvalue)인 λ ∗1 , λ ∗2 , λ ∗3을 대각원소로 하는 대각행렬(diagonal
matrix))로 정의된다. 이 때 단기금리는 rt = r∗∞ + ι ′Zt(ι ≡ (1,1,1)′)가 되며 여
기에서 r∗∞는단기이자율의장기평균으로해석된다.

JPS는표준모형기준의위험중립확률관련계수인 {r∗∞,Λ∗,Σ}를원래모형
(Xt 벡터로 나타낸 모형) 기준의 위험중립 계수들로 일대일 전환하는 방법을
제안하였다.이변환방법을사용하면로그우도함수를위험중립확률부분과
실제확률부분으로분해할수있고이들각각의별도추정이가능하기때문에

1기간구조 요인벡터가 반드시 이자율 주성분일 필요는 없으며, 이자율의 선형결합이면 무
엇이든지가능하다.

2JPS는실물경제활동변수로 Chicago Fed National Activity index (CFNAI)의 3개월이동평
균을사용하였고,인플레이션변수로 Blue Chip Financial Forecasts에서발표하는전문가집단
서베이로부터구한향후 1년의기대인플레이션을사용하였다.
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우도함수의비선형성으로인한추정의비효율성을크게개선시킬수있다.
추정방법론을 구체적으로 살펴보면, JPS는 표준 모형의 로그우도함수에

서 실제 확률 및 위험중립 확률과 관련된 각 부분이 분리 가능한 성질을 이

용하여 2단계의 효율적인 추정방법을 제시하였다. 첫 번째 단계에서는 모형
상태변수 Xt가직접관찰가능하다는사실을이용하여식 (2)의실제확률분포
의VAR과정과관련된계수 µ , Φ, Σ를OLS(ordinary least squares)로추정한다.
이단계에서 µ , Φ는최종추정치가되고 Σ추정치는두번째단계의최적화를

위한최초값(initial value)의기능을하게된다.다음으로두번째단계에서는
표준모형 기준 위험중립 확률과 관련된 계수인 {r∗∞,Λ∗,Σ}에 관하여 로그우
도를극대화하게된다.마지막으로상기한 JPS의변환과정을통하여식 (8)의
위험중립확률하의 VAR모형계수인 µ∗, Φ∗11, δ0, δ1을얻을수있다.
본 연구에서는 지금까지 소개한 JPS의 방법론을 이용하여 비생성 기간구

조모형의계수들을추정하였다.추정계수의표준오차및 t-통계량계산을위
해서는수치적헤시안(numerical Hessian)및델타(delta)방식을사용하였다.

3.실증분석결과

3.1.데이터

본연구에서사용한한국국고채이자율데이터는한국자산평가로부터입

수하였으며, 표본 기간은 2001.1월∼2018.12월을 사용하였다. 한국에서는 장
기채권의 경우 무이표채가 발행되지 않지만, 한국자산평가에서는 Fama and
Bliss (1987) 방법론을 적용하여 시장에서 거래되는 이표채 가격 데이터에 붓
스트랩(bootstrap)방식을적용하여연속복리의무이표채수익률곡선을추정
하였다.본연구에서사용될무이표채이자율의만기는 3, 6, 9, 12, 18, 24, 30,
36, 48, 60, 84, 120개월등 12개만기이다.
뒤에 나오는 Figure 4에서는 표본 기간 중 1, 3, 5, 10년 만기의 무이표채

이자율 추이가 나타나 있다. 이들 그림을 보면 특히 중장기 만기를 중심으로
이자율이전반적으로하락하는모습이나타난다.특히 2008년말글로벌금융
위기발생이후한국은행의위기대응을위한정책금리인하로단기이자율이

급격히하락하였다.
Table 1에는본연구에서사용한국고채이자율데이터와관련된기초통계

가수록되어있다.통상적인이자율기간구조의경우와마찬가지로수익률곡
선이평균적으로우상향(즉양(+)의장단기이자율스프레드)함을알수있다.
예를들어 Table 1에나타난 3개월만기이자율의평균은 3.2%이고 10년만기
이자율은평균 4.3%를기록하여두만기의이자율의차이는평균 1.1%p였다.
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Table 1: Descriptive Statistics

한편장단기이자율각각의표준편차는만기별로큰차이가나지않았다.예를
들어 3개월 만기 및 10년 만기 이자율 각각 1.29%p 및 1.50%p를 나타내었다.
또한 모든 만기의 이자율은 매우 높은 자기상관을 보여주는데, 3개월 만기의
경우 1계자기상관계수가 0.98에달하였고, 12계자기상관계수도 0.67로여전
히높았다.이는장기이자율의경우에도유사하게나타나 10년만기의경우 1
계및 12계자기상관계수가각각 0.98및 0.75로나타났다.

3.2.모형설정

본 연구는 앞서 설명한 JPS의 방법론을 적용하여 여러 비생성 거시금융
기간구조 모형(이후 MTSM(macro term structure model)로 지칭)들을 추정하
였다.기간구조요인(식 (2)의 Xt 벡터)으로 JPS, Wright (2011)등을참조하여
생성요인(spanned factor)로는무이표채이자율의최초세개의주성분으로구
성된 3변수 벡터 PCt를, 비생성 요인으로는 산출 및 인플레이션을 두 요소로
하는거시경제벡터Mt를감안하였다. Ang and Piazzesi (2003)이나 Hördahl et
al. (2006)에서도 기간구조 모형에서 고려하는 거시경제 변수는 산출 및 인플
레이션각각을대표할수있도록설정한바있다.결과적으로본고에서고려하
는 기간구조 요인은 Xt = (PC′t ,M

′
t )
′의 5× 1의 벡터가 된다. 본고의 기간구조

요인은 모두 관찰 가능한 특징이 있으며, 이는 추정 비용을 낮추는 장점으로
작용한다.
한편거시경제벡터(Mt)를구성하는산출및인플레이션변수로여러가지

조합이 가능한데 본 연구는 다음 여섯 개 모형(MTSM1∼MTSM6)을 고려하
고로그우도(log-likelihood), AIC(Akaike Information Criterion), BIC(Bayesian
Information Criterion)등의모형정보기준(information criterion)값들 3을기준

3모형m의 AIC및 BIC는 AIC(m) =−2LL(m)+2p(m)및 BIC(m) =−2LL(m)+ p(m) lnT이
된다. 여기에서 LL(m), p(m)은 각각 모형 m의 로그우도 및 추정계수 갯수를, T는 표본크기를
의미한다.사실비생성기간구조모형인MTSM2∼MTSM6의경우추정계수의숫자가같기때
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으로최적모형을선정하고자하였다.

• MTSM1: 3 PCs.

• MTSM2: 3 PCs +산출갭 +소비자물가증가율.

• MTSM3: 3 PCs +산출갭 +근원소비자물가증가율.

• MTSM4: 3 PCs +산업생산증가율 +소비자물가증가율.

• MTSM5: 3 PCs +산업생산증가율 +근원소비자물가증가율.

• MTSM6: 3 PCs +실물경기 PC +물가 PC.

여기에서 산출 갭은 표본기간(2001.1∼2018.12월)을 대상으로 로그 산업
생산지수에 Hodrick-Prescott (1997)필터링(평활화계수 144,000)을적용하여
산출하였으며, 산업생산 및 소비자물가 증가율은 기존의 기간구조 문헌들과
마찬가지로 모두 전년동기대비 증가율이다. 근원 소비자물가는 계절적인 요
인이나일시적인공급충격등으로변동성이큰품목을제외한지수로본고에

서는이중농산물(곡물제외)과석유류가제외된지수를사용하였다.
위 모형 중 MTSM1은 벤치마크 모형의 역할을 하는데, 비생성 요인인 거

시경제변수를사용하지않고이자율주성분들만을기간구조요인으로사용한

3요인 기간구조 요인이다. MTSM1은 기간구조 문헌들에서 기간프리미엄 추
정을위한대표적인기간구조모형으로널리사용되어왔기때문에벤치마크

모형으로 설정하였다. 특히 영향력이 높은 연구인 Kim and Wright (2005)4의

3요인모형과매우유사한형태를가지고있다.
다음으로MTSM2∼MTSM5모형들은여러산출및인플레이션변수의조

합을 비생성 요인으로 하는 기간구조 모형이다. 마지막으로 MTSM6는 산출
PC와 물가 PC를 비생성 요인으로 하는 기간구조 모형이다. 이 모형은 Ang
and Piazzesi (2003)에서나온기간구조모형의설정과매우유사한데,구체적

문에로그우도, AIC, BIC를따로고려하는것이의미가없다.다만이들모형들과추정계수의
숫자가작은MTSM1과의비교에서는이들정보기준간에다른결과가나타날수있다.

4Bernanke 미 연준 의장은 2006년 미국 뉴욕의 Economic Club 연설에서 기간프리미엄의
추정과 관련하여 Kim and Wright(2005)의 기간구조 모형을 언급하였다. 이는 미 연준 의장이
공식석상에서무재정 3요인금리기간구조모형을언급한최초의사례이기도하다.
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으로 27개실물경기변수들5 및 10개물가변수들6로부터각각산출한첫번째

주성분을비생성거시경제요인으로사용한기간구조모형이되겠다.
따라서본고의기간프리미엄은비생성기간구조모형의체계하에서 Kim

and Wright (2005)방식, Ang and Piazzesi (2003)방식까지포함하는등비교적
다양한방식으로산출한기간프리미엄을포괄하고있는것으로생각된다.

Figure 1: Term Structure Principal Components, Output and Inflation Variables

한편 Figure 1에서는본고에서사용할기간구조요인인 (a) PC1, PC2, PC3

5전산업 생산 ·출하 ·재고 지수, 제조업 생산 ·출하 ·재고 지수, 자본재 생산 ·출하 ·재고 ·
내수출하 지수, 중간재 생산 ·출하 ·재고 ·내수출하 지수, 내구소비재 생산 ·출하 ·재고 ·내수
출하 지수, 비내구소비재 생산 ·출하 ·재고 ·내수출하 지수, 기계설비류 생산지수, 선박제외
기계설비류 생산지수, 설비투자지수, 제조업 평균가동률, 제조업 재고율지수 등이 포함된다.
제조업평균가동률,제조업재고율지수를제외하고는전년동기대비증가율을사용하였다.

6소비자물가지수 중 전체 ·상품 ·서비스 ·농산물및석유류제외 지수, 국내공급물가지수 중
전체 ·원재료 ·중간재 ·최종재, 수출 및 수입 물가지수 등이 포함된다. 이들 변수들 모두 전년
동기대비증가율을사용하였다.
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등이자율주성분, (b)산출갭,산업생산증가율,산출 PC등산출변수, (c)소비
자물가 상승률, 근원 소비자물가 상승률, 인플레이션 PC 등 인플레이션 변수
들의추이를보여주고있다.산출및인플레이션변수각각에나타난변수들은
변수간비교를용이하게하기위하여평균 0,표준편차 1로표준화하였다.

3.3.모형비교

Table 2는 JPS 방법론을 이용하여 여섯 개의 비생성 기간구조 모형들을
추정하여 산출한 로그우도, AIC, BIC 등의 모형 정보기준 값들, 이자율 적
합도(실제 이자율과 모형 이자율의 차이)의 제곱근 평균제곱오차(root mean
squared errors, RMSE),그리고이자율주성분과거시경제변수간상호작용의
통계적 유의성을 검정하는 Wald 검정 통계량 등을 보여주고 있다. 여기에서
Wald 검정 통계량은 식 (2)에 나타난 실제 확률 하의 VAR 계수인 행렬에서
이자율 주성분들(PC1, PC2, PC3)과 거시경제 변수와의 상호작용을 나타내
는 계수를 모두 0으로 설정한 귀무가설을 검정하는 통계량이다. 구체적으로
식 (2)의실제확률의 VAR모형의 Φ행렬에서이자율주성분과거시경제변수

간 상호작용과 관련된 Φ(1,4), Φ(1,5), Φ(2,4), Φ(2,5), Φ(4,1), Φ(4,2), Φ(4,3), Φ(5,1),
Φ(5,2), Φ(5,3) 요소가동시에영(0)이라는귀무가설하의검정통계량이며귀무
가설하에서카이제곱분포를따르게된다.동일한분석은전체표본(패널 A)
이외에도 최적모형 선택의 강건성을 확보하기 위하여 글로벌 금융위기 이전

시기인 2001∼2007년의하위표본(패널 B)을대상으로도수행되었다.
먼저 전체표본을 대상으로 한 분석 결과(패널 A)를 보면 로그우도, AIC,

BIC모두를기준으로할때, MTSM3(산출갭과근원소비자물가증가율조합)
이 가장 우수한 것으로 나타났다. 다음으로 MTSM5(산업생산 증가율과 근원
소비자물가 증가율 조합)이 우수하였다. 물론 이러한 분석은 표본 선택의 영
향을받는다는점을감안해야하지만,최소한본고의표본에서는소비자물가
상승률보다는 근원 소비자물가 상승률이 기간구조 요인으로 보다 적합한 것

으로보인다.한편벤치마크모형인MTSM1모형의경우로그우도, AIC, BIC
모두에서고려대상모형중가장낮은모형적합성을보였다.이는모형적합
성 측면에서 거시경제 변수를 기간구조 요인에 포함시키는 것이 중요하다는

점을시사한다.
한편이자율적합도측면에서는모든모형에서 5.4bp정도의매우낮은제

곱근 평균제곱오차가 나타나 모형 간에 거의 차이가 없는 것으로 나타났다.
모형간의차이가거의없는것은모든모형에서이자율기간구조데이터에서

추출한세개의주성분이위험중립확률하에서의요인인데기인한다.또한이
결과는 이자율 데이터의 횡단면을 설명하는 데에는 이자율 주성분들만으로
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Table 2: Model Evaluations
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충분하다는기존연구결과에부합한다.
이자율주성분과거시경제변수간상호작용의통계적유의성을검정하는

Wald 검정 통계량 통계량은 Table 2의 마지막 행에서 나타나듯이 거시경제
블록이 없는 MTSM1을 제외한 모든 모형에서 1% 유의수준에서 귀무가설이
기각되어이자율변동에대한시계열적특징을설명하는데에는이자율주성

분들만으로는불충분한것으로나타났다.
한편 Table 2의글로벌금융위기이전기간을대상으로한동일분석도전

체 표본과 매우 유사한 결과를 얻을 수 있었다. 여기에서도 MTSM3 모형이
최적모형으로나타났다.모형간순위비교에서패널 A와 B간의유일한차이
는이자율주성분만을모형상태변수로설정한MTSM1모형이 BIC기준으로
4위로 나타난 것이다. 이는 BIC 기준이 추정계수의 숫자 측면에서 로그우도
나 AIC기준에비해좀더절약적인(parsimonious)인모형을선호하는데따른
것이다.

3.4.최적모형(MTSM3)의추정결과분석

여기에서는 전절 모형평가의 모든 정보기준에서 가장 우수한 것으로 나

타난 MTSM3(산출 갭과 근원 소비자물가 증가율 조합) 모형의 추정결과를
분석하기로한다.
먼저 Figure 2는위험중립확률하에서의MTSM3모형의추정계수로부터

산출한(식 (7)에나오는벡터를이용하게됨) PC1, PC2, PC3각각의요인부하
량(factor loading)을보여준다.예를들어 Figure 2의 PC1실선은 x축의만기에
해당하는 PC1의 요인 부하를 의미한다. 이 그림은 해당 요인이 한 단위 증가
하였을때채권이자율의즉시적인반응을만기별로나타낸것으로도해석될

수있다.
Figure 2에서는수준,기울기,곡률에해당하는기간구조요인의전형적인

특징을 잘 보여준다. 예를 들어 PC1의 요인 부하는 모든 만기에 대해 비슷한
크기의 양(+)의 값이 나타난다. 즉 PC1이 커지면 모든 만기의 이자율이 유사
한 크기로 증가한다. 다음으로 PC2의 요인 부하는 만기가 짧은 경우 양(+)의
값을,만기가긴경우음(-)의값을갖는전형적인기울기요인의특징을보여준
다.이경우 PC2의상승은단기이자율의상승과장기이자율의하락을통하여
장단기 스프레드의 하락을 가져온다. 마지막으로 PC3의 요인 부하도 만기 2
년에서 최소값을 가지면서 단기 및 장기에서 양(+)의 값을 갖고, 중기에서 음
(-)의값을갖는전형적인곡률요인의특징을나타내고있다.
다음으로 Table 3은 MTSM3의 추정계수와 이에 해당하는 t-통계량을 보

여준다. 여기에는 식 (4)에 나타난 위험의 시장가격과 관련된 조정된 위험 시



88 비생성거시금융기간구조모형을이용한한국의이자율기간프리미엄분석

Table 3: Parameter Estimates for MTSM3
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Figure 2: Implied Yield Loadings (MTSM3)

장가격(scaled market price of risks)인 계수의 추정결과7(편의상 103을 곱함)

7위험시장가격계수인 λ0 및 λ1는데이터로부터직접추정할수있는값이아니라, Σ의형

태를어떻게가정하느냐에따라영향을받는값이다.예를들어일부연구(본연구포함)에서는
Cholesky분해를통하여구할수있는하삼각형태의 Σ를가정하기도한다.따라서본고에서는
이러한 Σ에대한가정이위험시장가격에영향을주는상황을피하기위해데이터로부터직접

식별될 수 있는 조정된 위험 시장가격인 Σλt를 보고하였다. 이는 JPS(2014) 등에서도 모형 추
정결과보고를위하여사용하는방법이기도하며,관련문헌들에서는보통모형추정결과보고
시위험의시장가격 λt를직접보고하기보다는조정위험시장가격(scaled market price of risks)
인 Σλt를 보고하는 경우가 많다. 또한 조정 위험 시장가격은 식 (8)에서와 같이 Σλ0 = µ − µ∗

및 Σλ1 = Φ−Φ∗의 관계를 가지기 때문에 요인벡터의 VAR 모형 계수의 실제 확률 및 위험중
립확률간차이로직접해석될수있는장점이있다.
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도 나타나 있다. 앞서 언급하였듯이 각 추정계수의 t-통계량은 수치적 헤시안
(numerical Hessian) 및 델타(delta) 방식으로 구한 표준오차로부터 산출한 것
이다.

Table 3의 추정 결과를 살펴보면, 먼저 위험중립확률 추정계수에서 위험
중립확률분포에서의장기평균(long-run mean)단기이자율을나타내는 r∗∞가
0.089로추정되었고,식 (8)에나타난위험중립 VAR의계수행렬인 Φ∗의최대

eigenvalue인 λ ∗1의 값이 0.9973으로 1에 매우 가까운 것으로 나타났다. 이는
위험중립확률의 VAR모형의지속성(persistence)이매우높은것을의미하며,
이 경우 일부 기간구조 충격이 모든 만기의 이자율에 대해 거의 같은 크기로

반영된다는 것을 의미한다. 즉 Figure 2에서 나타난 바와 같이 PC1의 요인부
하가모든만기에서거의동일하게나타난것은이같은위험중립확률의 VAR
모형의 높은 지속성을 반영한다고 할 수 있다. 참고로 식 (2)의 실제 확률분
포 VAR의계수행렬 Φ의최대 eigenvalue는 0.9839로 λ ∗1의값보다작다.이와
같이위험중립확률보다실제확률분포의 VAR모형의지속성이작으면장기
이자율변동에서기대부분변동이기여하는정도가작아진다.이에따라장기
이자율의변동에서기간프리미엄의변동이기여하는부분이지나치게높다는

주장도일부연구에서제기된바있다.

다음으로채권리스크프리미엄의결정에있어서중요한조정된위험시장

가격(Table 3에서네번째표)에대해살펴보기로한다.주목할만한것은 Σλ1

행렬중다수가통계적으로유의하게추정되었다는것이다.이는리스크프리
미엄의시변성을지지하는통계적증거가된다.좀더자세히살펴보면, “수준
(PC1)”위험에 대해서는 PC3가 유의하게 나타났고, “기울기(PC2)” 위험에 대
해서는 PC3, 산출, 인플레이션 등이 유의하게 나타났고, “곡률(PC3)” 위험에
대해서는 PC3가유의하게나타났다.즉,이들결과를보면한국의경우채권가
격결정에있어서수준,기울기,곡률위험이모두유의한위험요인이며,이중
다수의계수가유의한데다상수항(Σλ0)까지유의하게나타난기울기위험이
특히중요한위험요인인것으로보인다.산출,인플레이션등거시경제변수들
은주로기울기위험을통하여리스크프리미엄의시변성에유의미한기여를

하는것으로나타났다.또한이자율횡단면에대한설명력의기여가높지않았
던 PC3가 모든 위험에 있어서 위험 시장가격의 통계적으로 유의한 계수라는
것도주목할만하다.

이러한 결과는 미국을 대상으로 한 선행연구들과는 다소 차이가 있다. 예
를들어 Cochrane and Piazzesi (2008)은미국기간구조의경우 “수준”위험이
유일하게 중요한 위험요인이며, “수준” 위험의 시장가격은 이자율 주성분이
아니라 그들이 제안한 “위험예측요인(return forecasting factor)”에 유의하게
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영향을 받는다고 하였다. 이에 반해 한국의 경우에는 “수준” 위험보다는 “기
울기” 위험이 리스크 프리미엄의 시변성에 더욱 큰 영향을 미치는 것으로 보
인다.또한동위험의시장가격결정에는산출,인플레이션등거시경제변수가
중요한영향을미치는것으로나타났다. Cochrane and Piazzesi (2008)에따르
면 기울기 요인은 결국 중앙은행의 통화정책 충격에 의해 결정된다고 볼 수

있는데, 이에 따르면 한국의 경우 미국과 달리 중앙은행의 통화정책 충격이
중요한위험요인으로작동하는것으로볼수있다.

3.5.기간프리미엄의모형간비교

이제앞서분석한 6개 MTSM들로부터추정한기간프리미엄에대해모형
간차이를비교하여본다.미국을대상으로한선행연구에따르면기간프리미
엄은 모형의 선택에 따라 추정 결과가 크게 달라지는 것으로 알려져 있는데,
예를들어 Swanson (2007)과 Rudebusch et al. (2007)은모형에따라 4%포인트
이상차이가날수도있다고하였다.

Figure 3은 6개의 MTSM 각각에서 추정한 1, 3, 5, 10년 만기의 기간프리
미엄의추이를보여준다.이들그림을보면모든모형에서기간프리미엄은시
변성이높은것으로나타나는등예상대로기대가설에반하는결과가나타났

다.또한중장기기간프리미엄의경우모형에관계없이글로벌금융위기이후
대체로하락하는모습이뚜렷이나타나고있다.이는물가안정이이어지면서
인플레이션에 대한 위험이 감소한 데 주로 기인한 것으로 보인다. 다만 2016
년이후를보면기간프리미엄이하락세를멈추고상승하였다가, 2018년이후
다시 하락하는 모습을 보였다. 이와 같은 중장기 채권의 기간프리미엄 하락
추세에힘입어표본기간초반에는장기기간프리미엄이단기에비해크게높

았으나, 표본기간 후반에 들어 기간프리미엄 크기가 만기에 따라 별 차이를
보이지않고있다.

Figure 3을보면특히표본후반에들어서음(-)의기간프리미엄이관찰되
고 있다. 이에 대한 설명에는 몇 가지 가능성이 있는데, 먼저 측정오차 혹은
모형설정 상의 문제로 실제로 0에 가까운 양(+)의 기간프리미엄이 음으로 추
정되었을 가능성이 있다. 다른 가능성으로는 인플레이션에 대한 경제주체의
위험기피도 변화를 생각해 볼 수 있다. 고물가 시기에는 경제주체들의 인플
레이션에 대한 위험기피도가 높기 때문에 장기채권을 중심으로 인플레이션

위험에대한추가보상이요구되면서기간프리미엄이큰경향이있다.그러나
최근과같은저물가기간이장기간지속되고경기부진에대한우려가커지면

오히려 디플레이션 위험에 대한 경제주체의 위험기피도가 높아질 가능성이

있다. 이러한 상황에서 채권은 디플레이션에 대한 헤징 수단이 되기 때문에
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Figure 3: Term Premium Estimates across Different Models

기간프리미엄이음(-)의값을가질가능성이있다.
한편 미국의 경우와는 달리 모형 설정의 차이에도 불구하고 여섯 개의

MTSM모형에서추정한기간프리미엄은대체로유사한추이를보이고있다.
특히이자율주성분만을기간구조요인으로고려하는MTSM1은거시경제요
인을포함시킨다른모형들과유사한기간프리미엄의추이를보여주고있다.

Table 4는MTSM모형들로부터산출한만기별기간프리미엄간상관계수
를 보여주고 있는데 모형 상호간 매우 높은 상관관계가 나타나고 있다. 예를
들어 10년 만기의 경우 가장 작은 상관계수(MTSM1과 MTSM6 간)도 0.98을
상회할정도였다.다만 1년만기의단기기간프리미엄의경우상관계수가다른
만기보다상대적으로작았다.특히MTSM1과여타모형들과의상관계수가특
히작은것으로나타나,단기기간프리미엄의추정에는거시경제변수의포함
여부가어느정도영향을미치는것으로보인다.

Figure 4에서는 최적 모형으로 선정된 MTSM3 모형을 대상으로 만기별
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Table 4: Correlations among Term Premiums Estimated from Different Models
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Figure 4: Yields, Expectation Components, and Term Premium Estimates
(MTSM3)

로 이자율을 기대부분과 기간프리미엄으로 분해한 결과를 보여준다. 아울러
MTSM3의모형추정이자율도보여주고있다.다만 Table 2에서도나타나듯이
MTSM3모형의이자율측정오차가작기때문에그림상으로는실제이자율과
모형 추정 이자율이 잘 구분되지는 않는다. 먼저 1년 만기의 경우 이자율의
변동은주로기대부분변동에주로영향을받는것으로보인다.다만 2008년
글로벌금융위기나 2011년유럽재정위기등의중요위기기간중에는기간프
리미엄도일시적으로중요한영향을미치는것으로나타났다.

만기가길어질수록이자율변동에대한기간프리미엄의중요성이더욱증

대되는데, 특히 10년 만기의 경우 이자율 변동에 대해 기간프리미엄 부분이
더욱크게기여하는것으로보인다. 2009년이후이자율의하락추세는기대부
분과기간프리미엄이모두영향을미친것으로생각된다.이는장기이자율의
경우기간프리미엄의영향력이더높고단기이자율일수록기대부분의영향
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Table 5: Forecasting Error Variace Decomposition of Term Premia (MTSM3)

력이더높은것으로나타난많은기존문헌의연구결과와부합하는것이다.

3.6.기간프리미엄변동요인의기여도분석

앞선 4절의분석결과에서는산출,인플레이션등거시경제변수들이 “기울
기”위험의시장위험가격추정에있어서유의한것으로나타났다.이는거시
경제변수가 채권 리스크 프리미엄 결정에 통계적으로 유의한 역할을 한다는

것을 의미한다. 5절의 분석에서는 중장기 기간프리미엄 추정에 있어서 모형
간차이가거의없다는결과가나왔는데,특히거시경제요인을포함하지않은
MTSM1과거시경제요인을포함한MTSM2∼MTSM6등의여타모형간에도
중장기기간프리미엄추정에있어서거의차이가없었다.이와같은 5절의결
과는언뜻보기에 4절의분석결과와모순된것으로보인다.
이제 MTSM3의추정계수를이용하여기간프리미엄에대해예측오차분

산분해를수행하고이러한모순점의원인을분석하기로한다.예측오차분산
분해는선행연구중 Dewachter et al. (2014)에서기간프리미엄등의결정요인
을분석하기위하여사용한바있다.
예측오차 분산분해 분석에 있어서 앞서와 마찬가지로 PC1, PC2, PC3, 산

출 갭, 근원인플레이션의 순서로 VAR 모형 내 내생변수들의 순서를 설정하
고, 오차항의 공분산 행렬에 촐레스키(Cholesky) 분해를 적용하여 각 요인의
직교 충격을 식별한다. 이렇게 3개 이자율 주성분들 거시경제 요인보다 먼저
배치한 것은 기간프리미엄 결정에 있어서 거시경제 요인의 추가적인 기여를

분석하기위한것이다.
VAR모형에서직교충격에대한 t시점의벡터이동평균형태(vector mov-
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ing average representation)의 j번째 계수는 다음과 같다. 여기에서 Φ는 VAR
모형 계수, P는 Σ의 촐레스키 분해에 따른 하삼각 행렬, εt 는 t시점의 구조적
충격을나타낸다.

V MA( jth)
t = Φ

j−1Pεt− j (12)

한편위식에대해식 (7)을결합시키면다음과같이 n개월만기이자율의
벡터이동평균형태를구할수있다.

V MA( jth)
t (Yield) =−1

n
B′nΦ

j−1Pεt− j (13)

또한 식 (12)에 기대부분이 미래 단기이자율의 평균임을 이용하여 식 (3)
을고려하면기대부분의벡터이동평균형태의 j번째항의관계식을얻는다.

V MA( jth)
t (EXP) =−1

n
δ
′
1(I−Φ)−1(I−Φ

n)Φ j−1Pεt− j (14)

마지막으로최종적인기간프리미엄의벡터이동평균형태는이자율과기

대부분의벡터이동평균형태를차감하여구할수있다.

V MA( jth)
t (T P) =V MA( jth)

t (Yield)−V MA( jth)
t (EXP) (15)

이제식 (15)에서나타난기간프리미엄의벡터이동평균형태를통하여예
측오차분산분해를수행한다.본고에서는 1, 3, 5, 10년만기각각에대해서 12
개월및 24개월의예측시계에대해분산분해분석을수행하였다.

Table 5에 나타난 분석 결과를 보면. 3, 5, 10년 등 중장기 만기에 있어서
PC1, PC2, PC3등이자율주성분의직교충격이기간프리미엄변동에대부분
의 기여를 하고 있는 것으로 나타났다. 예를 들어 10년 만기 기간프리미엄에
서는 24개월기준으로산출및인플레이션충격의비중이각각 0.6%및 3.3%
에불과하였다.
이에반해단기인 1년기간프리미엄결정에있어서는거시경제변수의추

가적인 기여가 유의미하게 나타났다. 예를 들어 Table 6에서는 1년 기간프리
미엄에 대한 산출 및 인플레이션의 기여도가 24개월 기준으로 각 14.2% 및
12.3%로비교적높았다.여기에서산출갭및근원인플레이션의직교충격은
거시경제의구조적충격이라기보다는 PC1, PC2, PC3의충격이설명하지못하
는잔여의거시경제충격으로해석해야한다.즉기간구조요인의직교충격에
거시경제 충격이 이미 어느 정도 반영되어 있음에 유의할 필요가 있다. 이러
한 결과를 감안하였을 때 거시경제변수들이 “기울기” 위험의 시장 위험가격
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추정에있어서유의한것으로나타난 4절의결과는주로단기기간프리미엄에
적용되는것으로판단된다.
이와같이기간프리미엄이만기에따라거시경제변수로부터받는영향력

이다른것은장기기간프리미엄이단기기간프리미엄에비해거시경제상황

의일시적인변동보다는지속적이고장기적인변동에주로영향을받기때문

인 것으로 볼 수 있을 것 같다. 앞에서 보았듯이 거시경제변수들은 위험의 시
장가격 결정에 있어 비교적 일시적인 변동을 보이는 “기울기” 요인을 통하여
리스크프리미엄에영향을미치게된다.과거연구들을보면장기인플레이션
에관한기대가중장기기간프리미엄에가장큰영향을주는데,이는기간구조
요인중지속성이가장높은 “수준”변수에이미잘반영되어있는것으로보인
다. 따라서 기간구조 모형에 인플레이션 변수를 추가적인 거시경제요인으로
고려하였을때이들의추가적인기여는별로없는것으로보인다.

3.7.기간프리미엄과거시경제변수간의관계

본절에서는최적모형으로선정된 MTSM3모형의기간프리미엄과거시
경제와의 동태적 상호관계를 분석하기 위하여 시차상관계수 분석을 수행하

기로한다.이러한분석을통하여기간프리미엄의경기역행성(혹은경기순응
성)에 관한 실증 분석이 가능하다. 이러한 분석에 있어서 실제 데이터를 이용
한 표본 상관계수와 함께 몬테칼로 시뮬레이션을 통한 MTSM3의 모형 기준
(MTSM3-implied)상관계수도산출하여동태적상호관계분석뿐만아니라모
형적정성(혹은데이터적합성)도분석할수있도록하였다.거시경제를나타
내는변수로는MTSM3모형내의상태변수인산출갭및근원소비자물가상승
률을 고려하였다. 이와 함께 기간프리미엄과 통화정책과의 관계를 분석하기
위하여중앙은행정책금리를대용하는변수로 1개월이자율도고려하였다.

MTSM3 모형 기준 시차상관계수 산출에 있어서 기간프리미엄은 기간구
조 모형 내 포함된 모든 상태변수들의 복잡한 함수이기 때문에 해석적인(an-
alytic) 방법으로 시차상관계수를 산출하는 것에는 어려움이 있다. 이에 대한
대안으로 본고에서는 Table 3에서 나온 MTSM3 모형의 최우추정치를 이용
하여실제데이터와동일한크기(즉 216개)의상태변수시계열(즉 3개이자율
주성분,산출갭,근원소비자물가상승률등 5개변수)에대한가상표본을몬테
칼로(Monte Carlo)시뮬레이션을통하여 500개생성한후,각가상표본에대해
산출한기간프리미엄과해당거시경제변수와의시차상관계수를구하였다.이
결과 각 거시경제 변수 및 시차 조합에 대해 500개 시차상관계수가 산출되는
데,이를이용하여평균및 95%신뢰구간의상한및하한을산출하여MTSM3
모형기준기간프리미엄과거시경제변수간의시차상관계수를산출한다.
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Figure 5: Cross Correlations between Term Premiums and Macroeconomic vari-
ables (5-year maturity)

Figure 5에서는 5년 만기 기간프리미엄에 대해 산출갭, 근원 소비자물가
상승률, 1개월 이자율과의 시차상관계수를 보여주고 있다. 다른 만기의 기간
프리미엄도 유사한 결과가 나와 보고를 생략하기로 한다. 각 그림의 x-축에
나타난 시차는 기간프리미엄의 시차를 나타낸다. 예를 들어 k=2에 해당하는
시차상관계수는 t+2기의 기간프리미엄과 t기의 거시경제변수 간의 상관계수
이다.또한각그림에서굵은점은실제데이터로산출한표본시차상관계수를
의미하며, 실선 및 점선은 몬테칼로 시뮬레이션으로 산출한 MTSM3 모형 기
준시차상관계수의평균및 95%신뢰구간을각각의미한다. Figure 5의그림들
을보면MTSM3모형의 95%신뢰구간이표본시차상관계수를모두포함하고
있어동모형이시차상관계수와관련된실제데이터특징을적절하게반영하

는것을알수있다.
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먼저 Figure 5패널A에나타난기간프리미엄과산출갭간의시차상관계수
를 보면 모든 시차에서 표본 및 모형 기준 모두 영에 근접한 상관계수가 나타

나고있다.이러한결과는 Rudebusch et al. (2007), Ludvigson and Ng (2009)등
미국데이터를대상으로한실증분석에서나타난기간프리미엄의경기역행성

(counter-cyclicality)이한국의경우에는나타나지않는다고할수있다.

한편패널 B에서나타난기간프리미엄과근원소비자물가상승률간의시
차상관계수를 보면 산출갭의 경우와 달리 유의한 양(+)의 상관계수가 나타
나며 상관계수의 절대값도 컸다. 특히 긴 시차의 경우에도 여전히 높은 시차
상관계수가 나타났다. 기간프리미엄과 인플레이션 변수와의 높은 상관관계
는 미국을 대상으로 한 기존 연구들의 결과와 유사하다. 특히 Gürkaynak and
Wright (2012)의 서베이에 의하면 지금까지 많은 거시금융(macro-finance) 문
헌들의 주요 주제가 인플레이션 불확실성과 리스크 프리미엄 간의 관계라고

하였다. 또한 Wright (2011)는 미국 이외에 9개국을 더 포함시킨 패널 데이터
분석에서인플레이션불확실성감소가기간프리미엄을하락시키는가장중요

한 요소인 것을 발견한 바 있다. 인플레이션 수준과 불확실성 간의 매우 높은
양(+)의관계를감안한다면미국을대상으로한이들선행연구결과가한국의
경우에도유의하게적용된다고할수있다.

Figure 5 패널 C에서는 기간프리미엄과 정책금리를 대용하는 변수인 1개
월 이자율 간의 시차상관계수를 보여준다. 대체로 기간프리미엄과 1개월 이
자율 간에는 유의한 양(+)의 동시 상관계수가 나타나는 것으로 보인다. 이는
이자율을 Fisher 방정식에 의해 실질이자율과 기대인플레이션으로 분해하였
을때,패널 (b)의근원소비자물가상승률결과에서유추할수있듯이기대인
플레이션요소가기간프리미엄과양(+)의관계를갖기때문에나타난결과로
생각된다. 기간프리미엄 및 1개월 이자율은 모두 지속성(persistence)가 높은
변수이기 때문에 장기의 시차에서도 비교적 높은 시차상관계수가 나타남을

알수있다.

이상과같은기간프리미엄과거시경제변수들(1개월이자율포함)과의시
차상관계수분석결과를인과관계로해석하는데에는주의해야할필요가있

다.기간프리미엄은모형내의상태변수들의함수이기때문에현재까지의다
양한구조적충격이실현된결과이다.따라서본절의분석은인과관계를분석
하는 구조적(structural) 분석이 아니라 축약형(reduced-form) 분석 정도의 해
석이 가능할 것으로 보인다. 다만 이러한 축약형 분석 결과는 구조적 분석이
아닌단순예측분석에있어서는유용한시사점을제공할것으로생각된다.

다음으로표본상관계수분석을MTSM3모형내에서사용한경제변수이
외의경기변수들까지확장하여보았다.이하의분석에서는모형내에포함된
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Table 6: Correlations among Term Premiums and Output/Inflation Variables

변수이외의경우에는모형기준상관계수산출이불가능하기때문에표본기

준상관계수만을분석한다.또한앞에서보았듯이분석대상변수들의지속성
(persistence)이높기때문에시차가커져도시차상관계수감소폭이크지않은
경향이나타났다.따라서시차상관계수가동시상관계수에대해추가적으로
제공하는정보가크지않은점을감안하여이분석에서는동시상관계수만을

감안하기로한다.

Table 6에서는MTSM3의기간프리미엄과주요거시경제변수들과의표본
상관계수를 보여준다. 거시경제변수로는 본고의 실증분석에서 사용한 산출
변수들(산출갭,산업생산증가율,산출 PC)과인플레이션변수들(소비자물가
상승률, 근원소비자물가 상승률, 인플레이션 PC)을 사용하였다. 아울러 모형
내비생성거시경제변수의모형포함여부가결과에미치는영향을보기위하

여MTSM1의기간프리미엄에대한분석결과도함께수록하였다.

먼저 3년 이상의 중장기 기간프리미엄과 산출 관련 변수들 간의 표본 상
관계수를살펴보면,앞서본바와같이산출갭의경우에는중장기기간프리미
엄이모두 0에가까운상관계수가나타난다.그러나산업생산증가율및산출
PC와는 MTSM3 및 MTSM1 모형 모두 (3년 이상의) 중장기 기간프리미엄에
대해 산업생산 증가율과 산출 PC가 유의한 양(+)의 상관계수를 보였다. 한편
표에서따로보고하지는않았지만추가적으로경기동행지수및경기선행지수

순환변동치와중장기기간프리미엄의상관계수를시산한결과경기역행성을
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시사하는유의한음(-)의상관계수가나타났다.이와같이경기관련변수와는
변수에 따라 상이한 결과가 나타나 기간프리미엄의 경기순응성 혹은 경기역

행성등의명확한결론을도출하기는어려울것같다.
한편이상에서설명한중장기기간프리미엄과관련된결과는 MTSM3및

MTSM1 모형 모두에게서 동일하게 나타난 결과이다. 즉 거시경제 변수의 모
형내 포함 여부는 중장기 기간프리미엄 분석 결과에 영향을 미치지 않았다.
그러나 1년 만기의 단기 기간프리미엄의 경우에는 산출변수들과의 상관계수
분석결과가모형간상이하게나타났다.일단산출변수와의상관계수모두에
서MTSM3과MTSM1의상관계수부호가반대로나타났다.이는비생성거시
경제요인의 포함 여부가 단기 기간프리미엄 추정에 중요한 영향을 미친다는

전절의결과와유사하다.
이제기간프리미엄과인플레이션변수들간의표본상관계수의경우를보

면,산출변수의경우와는다르게모형과관계없이모든만기의기간프리미엄
과 인플레이션 변수 간에 매우 높은 양(+)의 상관관계가 나타났다. 특히 모든
만기에있어서소비자물가상승률및근원소비자물가상승률과는 0.6을상회
하는 매우 높은 상관계수가 산출되었다. 따라서 기간프리미엄의 인플레이션
변수와의상관계수에있어서비생성거시경제요인의포함여부가미치는영

향은산출변수의경우만큼크지는않은것으로보인다.다만 1년기간프리미
엄의경우에는MTSM3및MTSM1간에어느정도의차이가관찰되었다.

3.8.기대가설검정

전통적인 기대가설(expectation hypothesis) 하에서는 리스크 프리미엄(혹
은기간프리미엄)이불변하기때문에장기이자율은미래단기이자율의평균
에 대한 기대에 의해서만 변동한다. Campbell and Shiller (1991)는 기대가설
검정을위하여아래식 (16)과같이 n기만기이자율의변동을현시점의장단
기 이자율 스프레드에 회귀하는 Campbell-Shiller 장기이자율(long-rate) 회귀
분석(이를 LPY (i)방정식으로지칭)을고려하였다.

LPY (i) : i(n−1)
t+1 − i(n)t = const.+βn

(
i(n)t − i(1)t

)
/(n−1)+ residual (16)

만일 기대가설이 맞다면 식 (16)에서 βn = 1을 만족해야 한다. 귀무가설
βn = 1에 대한 검정을 Dai and Singleton (2002)은 LPY (i) 검정으로 불렀다.
동검정에대한 Campbell and Shiller (1991), Dai and Singleton(2002), Hördahl
et al. (2006), Rudebusch and Wu (2007) 등의 실증분석에 따르면 기대가설의
예측과는 달리 값은 음(-)의 값을 가지는 데다 만기 n이 길어질수록 계수의
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절대값이 커지는 것으로 나타났다. 예를 들어 10년 만기 미국 국채 이자율을
대상으로 한 월별 OLS 회귀분석에서 Campbell and Shiller (1991), Dai and
Singleton (2002), Rudebusch and Wu (2007)의 추정치는 각각 –5.0, -4.2, -4.0
으로나타났다.이와같은기대가설의기각은물론리스크프리미엄(즉기간프
리미엄)이시변하는데따른것이다.

Dai and Singleton (2002)을 시작으로 Hördahl et al. (2006)을 비롯한 많은
후속연구에서 LPY (i)검정을이자율기간구조모형의현실적합성을검정하
는수단으로활용하여왔다.예를들어 LPY (i)방정식에대해주어진기간구조
모형기준계수추정치들이실제이자율데이터를이용한표본기준계수추정

치들과유사해야해당모형을현실에적합한기간구조모형이라고할수있는

것이다.
한편 Dai and Singleton (2002)는 LPY (i) 검정 이외에도 위험이 조정된

이자율 변동을 현재 장단기 이자율 스프레드에 회귀분석하는 위험조정(risk-
adjusted) Campbell-Shiller 장기이자율 회귀분석(이를 LPY (ii)로 지칭) 검정
(식 (17))도제시하였다.

LPY (ii) : i(n−1)
t+1 − i(n)t + en,t/(n−1) = const.+

β
∗
n

(
i(n)t − i(1)t

)
/(n−1)+ residual (17)

여기에서 en,t = Et

[
ln
(

P(n−1)
t+1 /P(n)

t

)
− i(1)t

]
은 주어진 기간구조 모형에서

산출한 해당 채권의 초과 보유수익률(excess holding period return)을 나타낸
다. 8주어진기간구조모형이리스크프리미엄의특징을제대로잘반영한다면

식 (17)에서 β ∗n = 1를만족하여야한다.따라서 LPY (ii)검정에서주어진기간
구조모형의 β ∗n = 1의여부또한모형의현실적합성을판단하는데활용될수
있다.
본연구에서는 Dai and Singleton (2002)의방식을따라 LPY (i)및 (ii)검정

을 통하여 비생성 기간구조 모형이 기간프리미엄을 실제 데이터에 부합하게

적절히반영하고있는지분석해보기로한다. 9본연구의대체적인분석절차는

Hördahl et al. (2006)을따랐다.

8본고 모형의 경우, en,t = Et

[
ln
(

P(n−1)
t+1 /P(n)

t

)
− i(1)t

]
= Et

[
−i(n−1)

t+1 (n−1)+ i(n)t n− i(1)t

]
의

관계식에 식 (2) 및 (7)을 이용하면 en,t = (An−1−An +A1 +B′n−1µ)+ (B′n−1Φ−B′n +B′1)Xt의

관계식을쉽게얻을수있다.
9LPY (i) 및 (ii)은 초과 보유수익률에 대한 직접적인 분석이다. 이는 기간프리미엄에 대한

간접적인분석이라고도할수있는데,이는 Ludvigson and Ng (2009)의식 (9)및 (10)에서나타
나듯이기간프리미엄을미래초과기대보유수익률의평균으로나타낼수있기때문이다.
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Figure 6: Model-implied Campbell-Shiller Long-Rate Regression Coefficients

먼저 Figure 6의패널 A는 LPY (i)검정에서실제이자율데이터를이용하
여추정한표본기준 βn(검은점)값들을보여준다.앞서설명한미국데이터의
경우와 마찬가지로 βn가 음수일뿐만 아니라 만기가 길어질수록 βn가 우하향

하는모습을나타낸다.하지만 10년만기이자율의경우 βn이 –2.63으로추정
되어기대가설로부터의이탈정도가미국의경우(βn계수가보통 –4.0을하회)
만큼심하지는않은것으로보인다.

다음으로 같은 그림에서 실선으로 나타낸 것은 MTSM3 모형 기준 βn 계

수들이다. 이는 전 절의 분석과 같이 Table 3의 모형 추정치를 이용하여 실제
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데이터와 동일한 크기의 가상 표본(즉 216개)을 몬테칼로(Monte Carlo) 시뮬
레이션을 통하여 500개 생성한 후 각각의 가상 표본으로부터 추정한 βn 값들

의평균이다.이와함께그려진두점선은각만기의 500개 βn값들로부터구한

95%신뢰구간의상한및하한을나타낸다.일단 MTSM3모형기준계수들은
실제 데이터로부터 추정한 표본 기준 βn 계수들과 매우 유사한 데다 MTSM3
기준 95% 신뢰구간도 실제 데이터의 계수들을 포함하고 있는 것으로 나타나
MTSM3모형이기대가설과관련하여현실적합성이양호한것으로생각된다.
한편 Figure 6의패널 B에서는MTSM3모형기준 LPY (ii)검정(식 (17))의

β ∗n 계수를보여준다.동계수들도앞서와마찬가지로 500개의가상표본을생
성하는몬테칼로시뮬레이션에의해구한것이다.패널 B에서점으로나타난
것들은패널 A(LPY (i))에서나타난실제데이터로추정한표본기준 βn와동

일한것을유의하라. LPY (ii)에서위험조정치는기간구조모형이특정되어야
산출가능하기때문에표본기준 β ∗n는정의되지않는다.

Figure 6의 패널 B를 보면 위험조정치가 이자율 변동에 감안된 이후 모든
만기에걸쳐서기대가설로부터의이탈이크게완화되는것을볼수있다.특히
만기 6, 9, 12, 24, 36개월의경우 β ∗n이 1과매우유사하게나타났다.다만장기
채권의 경우에는 위험조정치 반영 이후에도 아직 기대가설로부터의 이탈이

여전히 남아 있었다. 특히 10년 만기 장기 채권의 경우 β ∗n 계수가 –0.70으로
여전히음(-)의값을나타내었다.
한편 Figure 6의 각 패널에서는 비교분석을 위하여 MTSM3 이외에도 이

자율 주성분만을 상태변수로 고려하는 MTSM1 모형 기준 βn 및 β ∗n 계수들

(연두색 점선)도 보여주고 있다. 이들 계수들은 각 패널에서 MTSM3의 βn 및

β ∗n 계수들과거의차이가나지않는다.이는 LTY (i)및 (ii)검정에있어서기간
구조모형에거시경제변수포함여부가그다지중요하지않은것을시사한다.
이는기간프리미엄추정치가모형간유사하게나타난전절의결과와유사한

것으로생각된다.

4.결론및시사점

본연구에서는한국의국고채이자율데이터를이용하여여러가지산출및

인플레이션 변수 조합을 비생성 거시경제 요인으로 포함시킨 비생성 거시금

융기간구조모형을추정하고,이들모형을이용하여추정한기간프리미엄을
모형간비교분석하였다.
아울러비생성거시금융기간구조모형이나이로부터추정한기간프리미

엄의 경제적 함의를 분석하기 위하여 기간프리미엄과 모형 내 거시경제변수
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혹은 중앙은행 정책금리 대용변수 간의 동태적 상호작용 관계를 파악할 수

있는 시차상관계수 분석을 수행하여 기간프리미엄의 경기역행성(혹은 경기
순응성)에 관한 시사점을 얻고자 하였다. 또한 전통적인 기대가설과 관련한
비생성 거시금융 기간구조 모형의 시사점을 Campbell-Shiller 장기이자율 회
귀분석(LTY (i)및 (ii)검정)을통하여분석하고,한국데이터의기대가설성립
여부및기간구조모형의데이터적합성을판단하였다.
본 연구의 실증분석 결과는 다음과 같다. 먼저 한국의 이자율 데이터에

비생성 거시금융 기간구조 모형들을 추정한 결과, 여러 산출 및 인플레이션
변수조합중산출갭과근원소비자물가상승률조합(MTSM3)의모형적합성
(로그 우도, AIC, BIC 기준)이 가장 우수하였다. 실제 확률 하의 VAR 모형의
거시경제변수블럭에대한Wald검정결과에서도이자율의시계열적변동을
설명하는데비생성거시경제변수의포함여부가통계적으로유의한것으로

나타났다.
다음으로만기별기간프리미엄추정치의모형간차이를분석한결과, 1년

기간프리미엄에서는거시경제변수포함여부에따른모형간차이가나타났

으나 3년 이상의 중장기 기간프리미엄들은 모형 간 차이가 거의 없는 것으로
나타났다.따라서이자율의시계열적변동에있어서비생성거시경제변수가
유의한설명력을가졌지만,중장기기간프리미엄의산출에는이들변수의포
함여부가큰영향을미치지않는것으로나타났다.
만기별 기간프리미엄의 결정요인을 분석하기 위하여 예측오차 분산분해

를수행한결과,위의결과와일치하게산출갭및인플레이션등거시경제변수
의직교충격은단기기간프리미엄에대해서만유의한비중을차지하고,중장
기기간프리미엄의변동에대한설명력은미미한것으로나타났다.
다음으로본고의최적모형인MTSM3으로부터추정한기간프리미엄과모

형 내 거시경제변수(산출갭 및 근원 소비자물가상승률) 간의 시차 상관계수
분석을 수행한 결과, 기간프리미엄은 표본 및 모형 기준 모두에서 단기를 제
외하고는 산출갭과의 상관계수가 0에 근접하여 기간프리미엄의 경기역행성
(혹은 경기순응성)에 관한 증거를 찾을 수 없었다. 그렇지만 기간프리미엄은
근원소비자물가상승률과는표본및모형기준모두에서매우유의한양(+)의
상관관계를보여인플레이션불확실성을기간프리미엄의가장중요한결정요

소로주장하는기존선행연구들과일치하는결과를얻을수있었다.
마지막으로 Dai and Singleton (2002)의 연구를 따라 Campbell-Shiller 장

기이자율 회귀분석(LTY (i) 및 (ii) 검정)을 실제 데이터 및 MTSM3 모형 각
각을통하여몬테칼로시뮬레이션을통하여분석하였다.한국데이터를대상
으로 Campbell-Shiller 장기이자율 회귀분석을 통하여 전통적인 기대가설을
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검정한 결과, 미국의 사례와 마찬가지로 시변하는 기간프리미엄의 영향으로
기대가설이기각되었다.본연구에서고려한비생성기간구조모형들은이러
한기대가설검정과관련하여데이터적합성이양호한것으로나타났다.특히
위험조정(risk-adjusted) Campbell-Shiller장기이자율회귀분석(LTY (ii)검정)
을 수행한 결과 MTSM3 모형이 기대가설로부터의 이탈 정도를 잘 설명하는
것으로나타났다.
한편 본고의 분석을 확장하여 여러 가지 후속연구가 가능할 것으로 보인

다.본고에서분석한기간프리미엄은비생성기간구조모형체계하에서특별
한 제약을 부여하지 않고 추정되었다. 다만 미국을 대상으로 한 일부 연구에
서는 실제 확률 하의 VAR 모형의 지속성이 하향 편의 추정되었다는 분석도
제시된 바 있다. 앞에서 언급하였듯이 위험중립 확률보다 실제 확률의 VAR
모형의 지속성이 상대적으로 작으면 장기 이자율에서 기대 부분의 변동성이

작아지면서장기이자율의변동에서기간프리미엄이기여하는부분이지나치

게높아지는결과가나타난다.이에따라 JPS (2004), Bauer et al. (2014), Bauer
(2018) 등은 여러 가지 제약 부여 혹은 추정방법의 개선을 통하여 실제 확률
VAR 모형의 지속성을 높이는 방법을 강구한 바 있다. 이와 같은 실제 확률의
VAR모형에대한제약의부여가기간프리미엄추정에어떠한영향을미치는
지에대해서아직한국데이터를대상으로수행된연구는없는것으로보인다.
또한기간프리미엄추정을본고의분석에서와같은어파인기간구조가아

니라다른대안을이용할수도있다.예를들어 Ludvigson and Ng (2009), Yun
(2019)등은채권의초과보유수익률을직접이용한 VAR모형을통하여기간
프리미엄을 추정한 바 있다. 또한 Yun (2012)은 동태적 Nelson-Siegel 모형을
이용하여기간프리미엄에대한분석을수행한바있다.이와같은다른방식으
로추정한기간프리미엄과어파인기간구조모형으로부터추정한기간프리미

엄의비교분석도유용한후속연구과제로생각된다.
아울러앞서설명한대로Hamilton and Kim (2002)을시작으로 Favero et al.

(2005), Wright (2006), Ang et al. (2006), Rudebusch et al. (2007), Dewatchter
et al. (2014) 등의 연구와 같이 장단기 이자율 스프레드를 기대 부분과 리스
크프리미엄부분으로분해하여각요소의경기예측력에관한연구가활발히

이루어지고있다.따라서본고에서산출한기간프리미엄추정을이용하여한
국경제를대상으로한장단기이자율스프레드의분해가경기예측에기여하는

정도를분석하는것도유용한후속연구가될수있을것으로생각된다.
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