
㤐㧕㡾䈓䐸에 관한 ㊵㴛⸊〲

- 㙔䓿㞹機 㫗䖵 아시아 4個國의 㧨⤏에

대한 ⚉期間 共㫃⸊ 㘱䍾檢㭶(1)

� 㪖 㕩

㤐㧕㡾䈓䐸(interest-rate parity: IP)이론은 양국 간 이자율 차이가 환율변화의 기대값

과 같을 것이라고 예측하는 이론이다. 이론적으로 보아 IP는 금융시장의 균형을 나

타내는 식이라 할 수 있다. 그러나 실제 경험적으로 IP의 성립여부는 경제상황에 따

라 다를 수 있다. 예를 들어, 금융시장이 외부의 교란요인에 의해 불안정하게 되면

IP의 성립가능성은 낮을 것이다. 본 논문에서는 외환위기를 전후한 시기에 동아시아

4개국의 자료에 대해 비교적 최근에 개발된 計⠹經㰏䋚㫂 분석기법을 적용하여 IP의

성립여부를 실증분석하고 있다. 분석의 결과 외환위기 전후의 기간에 상당한 정도로

IP가 성립하지 않거나 불안정한 것으로 확인되었다. 

1. ⾱ ⣻

자본에 국경이 허물어지고 국제금융시장의 상황이 국내의 금융부문뿐 아니라 실물부문

에도 직접적으로 영향을 주는 양상이 근래 국제경제의 한 특징으로 되었다. 국제금융시

장의 변수와 국내금융시장의 변수가 㟡機㫂으로 연관되어 있기 때문이다. 그런데 그러한

유기적 관계는 보통 안정적인 균형관계에 있을 것으로 예상되지만 상황에 따라 때로는

불안정한 양상을 보이기도 한다. 본 논문에서는 㤐㧕㡾䈓䐸㊎(interest rate parity)을 이용하

여 이러한 금융시장 균형관계의 양상에 대해 아시아 여러 국가들의 자료를 이용하여 실

증분석하고 있다. 

㤐㧕㡾䈓䐸(interest-rate parity: IP)이론은 양국 간 이자율 차이가 환율 변화의 기대값과

같을 것이라고 예측하는 이론이다. 즉, 국제금융시장의 변수인 환율의 기대변화율과 외국

이자율이 국내 이자율과 연관되어 있는 관계를 나타내고 있다. IP의 성립여부에 대해서

는 논란이 있다. 일단의 연구자들은 䓿㡾과 㤐㧕㡾 사이에 아무런 연관관계가 없거나 혹

은 오직 미약한 관계만 존재한다고 주장한다[Engle(1996) 참조]. 그러나 다른 연구자들은
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(1) 본 연구는 재단법인 서울대학교 발전기금 연구비 지원을 받아 이루어졌다. 



시기에 따라 다른 결론이 나올 수 있다고 주장한다. 즉, Huisman et al.(1998)은 이자율의

변동성이 크고 이자율의 차이가 큰 경우에 IP가 성립할 수 있다고 지적하고 있다. 이들

기존의 연구에서 읽을 수 있는 한 가지 사실은 실제 경험적으로 IP의 성립여부는 經㰏⾖

䔙에 따라 다를 수 있다는 것이다. 

본 논문에서는 비교적 최근에 개발된 計⠹經㰏䋚적 기법을 사용하여 1997년 외환위기

전후의 아시아 4개국 ─ 태국, 필리핀, 인도네시아, 싱가포르 ─ 에 대한 IP의 안정성을

검정하고 있다. 분석방법으로는 Andrews and Kim(2006)의 ⚉期間 共㫃⸊ 㘱䍾檢㭶Ⳃ을

적용하였다. 분석의 결과 외환위기 전후의 기간에 상당한 정도로 IP가 성립하지 않거나

불안정한 것으로 확인되었다. 

본 논문의 구성은 다음과 같다. 다음 절에서 IP이론을 간략히 설명한다. 3절에서는 ㊵

㴛⸊〲 ⱼⳂ을 소개하고 4절에서는 IP에 대한 ㊵㴛⸊〲 結果를 제시하고 있다. 마지막 5

절에서는 結⣻을 내리고 있다. 

2. 㤐㧕㡾䈓䐸

㤐㧕㡾䈓䐸㊎(IP)은 다음과 같이 쓸 수 있다. 

(2.1)

여기서 it는 국내 이자율, it*는 외국의 이자율, Et는 현물환율, Ee
t+1는 환율의 예측치인데

선물환율을 그 예측치로 사용하기로 한다. 즉, IP는 국내 이자율 it가 외국의 이자율 it*에

국내 통화의 㖗⾐ 䈓價㭛䋋㡾 를 더한 것과 같음을 나타내고 있다. 위의 관계는

외환 시장의 균형 조건을 나타낸다고 말할 수도 있다. 

만약 위의 IP식을 均䐸 㘘㹈 ut를 허용하여 다시 쓰면 아래와 같다.

(2.2)

즉, 금융 시장에 교란요인이 발생하면 균형관계가 불안정하게 되거나 경우에 따라 와해

되는 경우가 발생하게 되는데 이때 위 식에서 균형 오차인 교란항 ut에 중요한 변화가 초

래되는 것으로 나타난다. 이러한 사실을 본 논문의 분석 취지에 맞게 보다 구체적으로
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설명하면 다음과 같다. 

IP식 (2.2)의 변수들인 it, it*, 가 ⚀㞶根(unit root)을 따른다고 하자. 제4절에서

얻은 결과에 따르면 이들 변수들은 모두 경험적으로 단위근을 갖는다. 이 경우에 오차항

인 ut가 㭶⾌ぷ(stationarity)을 만족하면 IP는 성립되고 위의 변수들은 Engle and

Granger(1987)의 표현대로 장기적 균형관계에 있다고 말한다. 이제, 어떤 이유로 금융 시

장의 교란 요인이 발생하여 IP식이 불안정해지거나 와해되면 이러한 현상은 식 (2.2)에

서 어떠한 특징으로 나타나게 되는가? 이 경우에는 바로 오차항인 ut가 ⺰㭶⾌ぷ(non-

stationarity)을 갖게 되는 것이다. 이러한 사실을 다르게 표현하면 다음과 같다. 식 (2.2)

의 오차항 ut가 㭶⾌ぷ(stationarity)을 만족하여 IP식이 성립되면 그 변수들 it, it*, 

가 서로 共㫃⸊(cointegration) 관계에 있다. 그러나 오차항 ut가 ⺰㭶⾌ぷ(non-stationarity)

을 갖게 되면 IP관계는 와해되게 된다. 

본 논문에서는 위의 IP식 (2.2)가 안정적인 균형관계를 유지하다가 그 관계가 와해되

는 경우 또는 그 반대의 경우가 성립할 수 있음을 상정하고 그러한 상황이 실제로 발생

하였는지 여부를 가설검정을 통해 확인하고자 한다. 다음 절에서는 그러한 가설검정의

방법을 간략히 설명하고 그 다음 절에서는 실제의 자료를 이용하여 실증분석하고 그 결

과를 제시하기로 한다. 

3. ⚉期間 共㫃⸊ 㘱䍾檢㭶

이번 절에서는 共㫃⸊ 관계가 단기적으로 와해되는 현상을 분석할 수 있는 Andrews

and Kim(2006)의 방법을 본 논문의 분석대상과 연관지어 간략히 설명하고자 한다. 

다음의 모형을 생각해보자. 

(3.1) f(xt, θ) = ut

여기서, 자료의 기간은 t = 1, …, T + m인데, m은 구조변화가 진행되는 기간의 길이이

다. 위 2절의 식 (2.2)에서 보면

`f(xt, θ) = it – it* – `

이다. 이제, 구조변화가 자료의 기간 중 t = t0, …, t0 + m에 일어날 수 있음을 다음과 같
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은 가설로 나타내기로 한다. 즉,

f(xt, θ0)= ut, t = 1, `…`, T + m이고
H0:

{`ut`: t ≥ 1}는 정상과정임.

f(xt, θ0)= ut, t = 1, `…`, t0 + m, …`, T + m이고

g(xt, θt)= ut, t = t0, `…`, t0 + m임.
H1: 단, θt ≠ θ0, t = t0, `…`, t0 + m이고

{ut0
, …`, ut0 + m}의 분포는 다른 기간에서와 다를 수 있다.

이제, θ̂(j)를 파라메터 θ의 한 㿧㭶⠹으로서, 자료의 전체기간 t = 1, …, T + m 중에서

t = j, …, j + m 기간의 관측치를 제외한 자료를 이용하여 얻은 㿧㭶⠹이라고 하자. 그리

고 다음과 같은 간단한 통계량을 생각해보자. 

Pj = Pj(θ(j))

(3.3)

단, 여기서 j = 1, …, T-m임. 통계량 Pj의 經䎞㫂 ⸊䈨(empirical distribution)는 다음과 같

이 구할 수 있다. 즉,

(3.4)

이로부터, 사이즈가 α인 검정을 생각할 때 그 임계치 qP, 1-α는

(3.5) qP, 1-α = inf {x ∈ R: FP,T (x) ≥ 1 – α}

이 된다. 따라서 어떤 기간 {t: t = t0, …, t0 + m}에 구조변화가 일어남을 검정하고자 할 때,

Pt0 > qP, 1-α

이면 歸⬽假づ H0을 기각하여 구조 변화가 일어났다는 결론을 내릴 수 있다. 위의 사실은
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(T – m+ 1)
–1

을 나타낸다. 또한 검정의 p-value는

(3.6) Pvp = 

이 된다. 그런데 Andrews and Kim(2006)은 검정의 검정력과 사이즈를 감안하여 Pt0 대신

다음의 통계량을 사용하기를 권하고 있다. 

(3.7) P = PT+1( θ̂)

단, θ̂ = θ1 – (T + m)로서 전체자료를 가지고 추정한 θ의 추정량이다. 본 논문의 실증분석

에서도 위의 P 통계량을 사용하기로 한다. 

위의 새로운 접근법은 計⠹經㰏䋚에서 ⬍ㆤ㫂 ⸃⸊䉈⵬㿦䀋Ⳃ(parametric subsampling)이

라고 명명하는 방법으로서 추론을 위한 통계량의 㭦近㫂 ぷ㷓(asymptotic property)이 작은

규모의 표본분석에 대해 적절한 근사적 성질을 제공하지 못하는 경우 사용하는 하나의

방법이다. 

위의 P 통계량에 의한 검정법 대신 최근의 ㉽系㓠⸊〲을 위한 연구문헌들에서 찾을 수

있는 局ヶ㫂 㿤⠶ ⸝ⴲ 檢㭶Ⳃ(LBI, locally best invariant test)의 접근법을 적용하는 방법을

생각해보자. 이러한 LBI 방식의 검정법은 보다 일반적인 모형하에서도 점근적으로 유효

한 성질을 갖고 있다고 알려져 있다. LBI 검정법에서는 오차항 ut를 다음과 같이 상정하

고 있다.

ut = ψt + λ1/2 ~ψt

단, 여기서 ψt ~ iidN(0, 1), εt ~ `iidN(0, 1),̀  t = T + 1, …`, T + m, 이고

ψt =
0 t = 1, …, T,

ψt –1 + ε t = T + 1, …`, T + m
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이다. 이에 대해 LBI의 방법을 따라 다소 복잡한 유도과정을 거치면 이러한 검정법은 기

본적으로 잔차 ⸃⸊䋺(partial sum)에 대한 제곱합으로 된다는 사실을 증명할 수 있는데

이러한 결과는 기존의 LBI에 대한 문헌들과도 일치한다. 즉 ûs가 잔차라고 하면, 이 LBI

방식의 檢㭶䅪計⠹은 다음과 같이 됨을 증명할 수 있다[Andrews and Kim(2006) 참조].

(3.8)

이러한 LBI에 근거한 검정법의 경우에도 위의 P 통계량에 의한 검정법의 경우와 같이

θ의 추정량을 다르게 함으로써 검정법의 검정력과 사이즈를 개선할 수 있다. Andrews and

Kim(2006)은 위의 (3.8)통계량에서 이용한 잔차를 구할 때

(3.9) ut = f(xt, ̂θ)

를 사용하도록 권한다. 단, θ̂ = θ1 – (T + m)로서 전체자료를 가지고 추정한 θ의 추정량이다.

이렇게 구한 통계량을 우리는 R 통계량이라고 하고 제4절에서의 실증분석에서도 위의

P 통계량과 함께 이를 사용하기로 한다. 

적어도 이론적으로 이 두 번째 방법인 LBI 방식의 R 검정법이 P 검정법보다 檢㭶⡌이

우수함을 보일 수 있다. 하지만, 모의실험의 결과 Andrews and Kim(2006)에서는 실제의

실증분석에서 상황에 따라 R 검정법과 P 검정법의 상대적 우월성이 달라질 수 있음을 보

이고 있다. 

4. ㊵㴛⸊〲 結果

본 논문의 실증분석에서 다룬 자료들은 태국, 필리핀, 인도네시아, 싱가포르 등 동아시

아 4개 국가들의 國內 㤐㧕㡾, 䎬⮸䓿㡾, 〽⮸䓿㡾의 일별 자료들이다. 환율은 대미 달러

환율을 사용하였다. 이러한 자료들은 서울⚺䋚校 經㕱대학의 자료은행에서 구한 것이다.

㙔國 㤐㧕㡾은 3개월 만기 미국 국채 수익률을 사용했다. 관측치는 총 400개이며, 1996년

12월 31일부터 1998년 7월 13일까지의 주말을 제외한 일별 자료를 사용하였다. 

IP에 대한 안정성, 즉 共㫃⸊의 안정성을 검정하기에 앞서 모형 (2.2)의 변수들이 각각

의 경우에 단위근을 갖는지를 검정할 필요가 있다. 위 3절에서 설명한 대로 변수들이 단

위근을 갖게 되는 경우 IP의 성립 또는 안정성 여부의 분석이 비교적 간단한 문제로 귀
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<䉌 1> 㤐㧕㡾의 ⚀㞶根 檢㭶(Augmented Dickey-Fuller 檢㭶)

ρ̂
(σρ̂)

ZADF Zt 시차 단위근

iIN
0.99997

-0.01228 -0.00565 1 확인
(0.00544)

iPH

0.98782
-3.73900 -1.46689 26 확인

(0.00831)

iSI

0.96066
-11.25055 -2.37836 2 확인

(0.01654)

iTH

0.99792
-0.82881 -0.54433 1 확인

(0.00382)

IN: Indonesia, PH: Philippine, SI: Singapore, TH: Thailand 

The 5% critical values are: Zρ = -14, Zt = -2.87 for case 2

The 1% critical values are: Zρ = -20.5, Zt = -3.44 for case 2

^

<䉌 2> 䓿㡾의 ⚀㞶根 檢㭶(Augmented Dickey-Fuller Test)

ρ̂
(σρ̂)

ZADF Zt 시차 단위근

EIN, S

1.00211
0.66058 0.53279 7 확인

(0.00397)

EIN, F3

1.00197
0.69996 0.57366 7 확인

(0.00343)

EPH, S

0.99811
-0.67833 -0.50495 5 확인

(0.00374)

EPH, F3

0.99834

(0.00329)
-0.57616 -0.50418 8 확인

ESI, S

0.99578

(0.00514)
-1.53212 -0.82115 2 확인

ESI, F3

0.99594

(0.00532)
-1.33236 -0.76371 6 확인

ETH, S

0.99609

(0.00378)
-1.56023 -1.03543 5 확인

ETH, F3

0.99589

(0.00366)
-1.66896 -1.12379 3 확인

S: spot rate, F3: 3 month forward rate

The 5% critical values are: Zρ = -14, Zt = -2.87 for case 2

The 1% critical values are: Zρ = -20.5, Zt = -3.44 for case 2

^



결될 수 있다. 즉, IP의 성립여부는 모형의 변수들 간의 공적분 관계 존재 및 안정성여부

와 직결되는 문제이기 때문이다. 변수의 단위근 검정을 위해 우리는 Dickey and

Fuller(1979)에 의한 Augmented Dickey Fuller(ADF) 방법을 적용하였으며 그 결과는 <䉌

1>과 <䉌 2>에 제시되어 있다.(2) <䉌 1>과 <䉌 2>에서 확인할 수 있듯이 해당되는 모든

변수들에 대해 5% 수준의 검정에서 단위근의 歸⬽假づ을 기각할 수 없었다. 

다음으로, <그림 1>의 (a)~<그림 4>의 (a)는 식 (2.2)에서 정의된 ut의 추이를 보여주

고 있다. 각각의 그림에서 점선으로 그어진 세로선은 Kim(2000, 2002)의 방법을 적용하여

추정한 共㫃⸊ 㘱䍾㉽㭫(breakpoint)을 나타내고 있다. 4개 국가의 추정된 와해 시점은 각

각 97년 5월 15일, 97년 7월 1일, 97년 7월 10일, 97년 10월 10일이다. 

이제, 위 3절에서 소개한 ⚉期間 共㫃⸊ 㘱䍾檢㭶Ⳃ을 4개국의 자료에 적용해보자. 공

적분의 와해기간이 m = 10으로 가정하고 t0 = 81, 82, …에 대해 검정을 실시해보았다. 자

료의 처음은 1996년 12월 31일이다. 위의 식 (3.6)에 정의한 p-값을 P 검정법과 R 검정법

─ 180 ─ 經 㰏 � 㸾 㰑46卷 㰑3䑨

(2) 또 다른 ⚀㞶根 검정법인 Phillips-Perron(1988)의 방법에 의한 검정결과도 ADF 방법에 의한

결과와 일치하는데 이 결과가 필요한 독자께서는 저자에게 요청하여 얻을 수 있음. 

<그림 1> ⚉期間 共㫃⸊ 㘱䍾檢㭶 結果: Thailand <그림 2> ⚉期間 共㫃⸊ 㘱䍾檢㭶 結果: Philippine

(a): 균형오류과정 u_t (a): 균형오류과정 u_t

(b): P 검정의 p-값들 (b): P 검정의 p-값들

(c): R 검정의 p-값들 (c): R 검정의 p-값들

data: 12/31/96/-7/13/98. break date: 5/15/97 (98th by Kim et al.(2002)) data: 12/31/96-7/13/98. break date: 7/01/97 (131st by Kim et al.(2002))

data: 12/31/96-7/13/98. daily data: 12/31/96-7/13/98. daily

data: 12/31/96-7/13/98. daily data: 12/31/96-7/13/98. daily



각각에 대해 구하여 <그림 1>~<그림 4>의 (b)와 <그림 1>~<그림 4>의 (c)에 제시하였

다. 각각의 그림 (b), (c)의 수평 점선은 검정의 유의수준인 5%선을 나타내고 있다. 이

유의수준선인 수평점선 보다 p-값의 선이 아래에 있으면 공적분이 유지된다는 귀무가설

을 5% 유의수준에서 기각하고 共㫃⸊이 㘱䍾되었다고 결론을 내리게 된다. 

p-값이 그려진 그림들을 살펴보면 8가지 경우 모두 Kim(2000, 2002)의 방법에 의해 추

정한 와해 시점 근처의 t0값에서 p-값이 .05 선 아래에 있다. 구체적으로, 태국의 경우

Kim(2000, 2002)에 의해 추정된 와해 시점은 97년 5월 15일이고 P, R 검정의 p-값의 그림

은 각각 97년 5월 2일부터 97년 6월 18일, 97년 5월 7일부터 97년 6월 16일 사이에 .05

밑으로 내려간다. 필리핀의 경우, 이러한 시점들은 97년 7월 1일, 97년 6월 20일부터 97

년 7월 21일, 97년 6월 23일부터 97년 7월 17일이다. 인도네시아의 경우는 97년 7월 10

일, 97년 6월 30일부터 97년 7월 21일, 97년 7월 2일부터 97년 7월 17일이다. 싱가포르의

경우에는 97년 10월 10일, 97년 10월 20일부터 97년 10월 31일, 97년 10월 10일부터 97년

10월 30일이다. 

p-값의 그림은 Kim(2000, 2002)에 의해 추정된 와해 시점보다 큰 t0값에 대해서는 .05
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<그림 3> ⚉期間 共㫃⸊ 㘱䍾檢㭶 結果: Indonesia <그림 4> ⚉期間 共㫃⸊ 㘱䍾檢㭶 結果: Singapore

(a): 균형오류과정 u_t (a): 균형오류과정 u_t

(b): P 검정의 p-값들 (b):P 검정의 p-값들

(c): R 검정의 p-값들 (c): R 검정의 p-값들

data: 12/31/96-7/13/98. break date: 7/10/97 (138th by Kim et al.(2002)) data: 12/31/96-7/13/98. break date: 10/10/97 (204th by Kim et al.(2002))

data: 12/31/96-7/13/98. daily data: 12/31/96-7/13/98. daily

data: 12/31/96-7/13/98. daily data: 12/31/96-7/13/98. daily



선 위에서 그려진다. 이것은 만약 실제 와해 시점은 관측치보다 더 앞선 시점인데 관측

치 끝점에서 共㫃⸊ 㘱䍾를 검정하고자 하면, P나 R 검정은 큰 검정력을 갖지 못한다는

사실을 말해 준다. 이것은 예상한 바와 같다. 또한 P와 R 검정의 p-값의 그림이 거의 유

사하며, 특히 한 그림에서 .05의 유의수준선에 가까이 다가갔을 때 더욱 그러한 것을 알

수 있다. 4개 국가 중 4개 국가에 대해서 P 검정은 R 검정보다 며칠 앞선 시점에서 와해

가 일어났음을 보여준다. 

5. 結 ⣻

본 논문에서는 외환위기 전후의 시기에 동아시아 4개국의 자료에 대해 비교적 최근에

개발된 計⠹經㰏䋚적 분석기법을 적용하여 㤐㧕㡾䈓䐸關係의 성립여부를 실증분석하고

있다. 분석의 결과 외환위기가 발생하기 얼마 전에 이미 IP관계가 와해되고 있음이 확인

되었고 그 이후 얼마간의 기간 동안 IP관계는 불안정하거나 와해된 채로 지속되었음을

알 수 있었다. 그 후 대부분의 경우 IP가 회복되는 양상을 보여 금융시장의 안정성이 회

복되는 것으로 실증분석의 결과는 보여주고 있다. 본 논문에서 사용한 분석 기법은 그

성격상 기존 자료에 있는 현상을 분석할 수 있을 뿐만 아니라 자료 외의 기간에 대한 예

측에도 유용하게 사용될 수 있는데 본 논문에서의 실증분석을 통해 이 사실을 확인한 셈

이다. 
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