
延迟退休政策宣告与城镇家庭储蓄率变动



刘　璨　凌　晨　邹　红

内容提要：具体内容不明的待实施政策也有可能造成实际的经济影响，事前预期在

其中扮演重要角色。本文利用延迟退休政策宣告这一外生冲击，使用中国家庭追踪调查

的微观数据实证检验了延迟退休政策对城镇家庭储蓄率的影响。我们的研究首次发现，

延迟退休政策宣告显著地降低了城镇家庭的储蓄率，主要影响途径为家庭的可预期收入

增加。平均而言，家庭中每多一个尚未退休的劳动力，其储蓄率大约降低 ５％；可供工作
的时间每多一年，储蓄率大约降低 ０２％。该宣告效应在不同家庭之间存在较大差异。
关注社会经济新闻和临近退休的家庭对此更加敏感，而储蓄率较高、流动性约束宽松的

家庭相对不易于降低其储蓄率。延迟退休能够有效释放城镇居民储蓄，但必须对潜在受

影响人群加以区别对待，不搞“一刀切”，且应较有弹性地实施。在确认宣告效应存在的

前提下，延迟退休政策的出台应该尽快披露后续安排，稳定居民预期。

关 键 词：延迟退休　宣告效应　家庭储蓄率　双重差分
作者简介：刘　璨，西南财经大学经济学院博士研究生，６１１１３０；

凌　晨，浙江财经大学财政税务学院教授、博士生导师，３１００１８；
邹　红，西南财经大学经济学院副院长、教授、博士生导师，６１１１３０。

中图分类号：Ｆ０６３２　文献标识码：Ａ　文章编号：１００２－８１０２（２０１９）０４－０１３０－１６

一、引　言

延迟退休政策尽管并未正式出台，但已成为公共和学术领域的热点话题。既然现行退休政策

会影响家庭储蓄 －消费决策，延迟退休是否会改变家庭当前决策，因而使得家庭的储蓄率出现某
种变动？如果这种变动存在，可能来自以下两个机制。第一，工作年限的增加使得居民可能表现

出消费的“过度敏感性”（Ｆｌａｖｉｎ，１９８１），即可预期持久收入增加导致消费增长，储蓄率得以降低。
Ｈａｌｌ和 Ｍｉｓｈｋｉｎ（１９８２）、Ｄａｌｙ和 Ｈａｄｊｉｍａｔｈｅｏｕ（１９８１）、Ｍｕｅｌｌｂａｕｅｒ（１９８３）等研究均证实了此类现象。
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第二，延迟退休可能改变居民的健康状态，影响主观寿命预期和未来大额医疗支出进而改变家庭

的消费和储蓄行为。延迟退休对职业生涯末期健康的影响，文献的发现并不一致。Ｓｈａｉ（２０１８）指
出，以色列实施的延迟退休政策使得老龄雇员健康显著恶化。Ｈａｇｅｎ（２０１８）对瑞典的研究则没有
发现显著影响。如果预期工作年限延长会造成健康的负面影响，人们就有必要进行额外的健康支

出以保证自己达到预期寿命。部分国内文献也发现，延迟退休会使健康恶化并显著增加医疗支出

（雷晓燕等，２０１０；邹红、喻开志，２０１５）。基于此，一个可能的反事实是，延迟退休将推迟健康的恶
化，进而减少健康支出。同时，人们也有可能活得比预期更久，这就有必要在退休前节省储蓄

（Ｄａｖｉｅｓ，１９８１）。所以，健康预期可能提高也有可能降低家庭储蓄率。综上所述，延迟退休对家庭
储蓄 －消费的总体影响取决于上述两种影响途径的相对大小。

鉴于此，本文尝试利用微观计量方法检验延迟退休政策对城镇家庭储蓄和消费的影响。由于

延迟退休政策尚未正式实施，我们主要讨论政策宣告对家庭行为的影响。利用微观计量方法研究

延迟退休政策的宣告效应，至少存在以下三点重要作用。第一，研究结论能为延迟退休的政策效

果提供基于微观数据和方法的实证证据，为后续政策的制定和实施提供一定的借鉴。第二，可以

为将来政策实施后的评估提供一个比较基准。第三，如果政策宣告效应确实存在，那么对政策实

施后的评估就应充分考虑政策宣告所引起的家庭行为的变化。

具体而言，本文利用中国家庭追踪调查（ＣｈｉｎａＦａｍｉｌｙＰａｎｅｌＳｔｕｄｉｅｓ，ＣＦＰＳ）２０１０年、２０１２年和
２０１４年三期数据，以《社会保障“十二五”规划纲要》（下文简称《纲要》）的政策宣告作为外生冲
击，利用已退休居民不再受到延迟退休政策影响这一事实，分别构造处理组与控制组，采用双重差

分（ＤｉｆｆｅｒｅｎｃｅｉｎＤｉｆｆｅｒｅｎｃｅ，ＤＩＤ）方法考察延迟退休政策对城镇家庭储蓄和消费行为的影响。结果
表明，延迟退休政策的宣告显著地降低了城镇家庭的储蓄率，这主要是由可预期收入增加造成的，

家庭的健康状态预期并没有发生显著改变。这一宣告效应随着家庭储蓄率的分位数水平提升而

递减，且在流动性约束紧张和临近退休的家庭中更为明显。另外，本文的微观研究并不是孤立的，

与使用数值模拟的既有宏观研究文献对照，如康传坤（２０１２）、刘渝琳和李宜航（２０１７）、耿志祥和孙
祁祥（２０１７），我们的相关实证结果在定性或定量上与之相近。据我们所知，本文是第一篇使用非
模拟方法直接分析我国延迟退休政策对家庭储蓄 －消费行为影响的实证论文。

本文后续部分结构如下：第二部分回顾相关文献与事件背景；第三部分介绍数据和实证策略，

并对主要变量进行描述；第四部分是主要回归结果和异质性分析；第五部分进行稳健性检验；第六

部分是结论和政策建议。

二、文献回顾和事件背景

（一）文献回顾

关于现有的延迟退休对储蓄 －消费行为影响的研究大致可以分为两类。第一类是政策的“事
前评估”，大多基于理论模型和数值模拟。国内此类文献，主要关注延迟退休政策在老龄化社会中

缓解劳动参与、出生率、养老金收支等一系列宏观问题的能力与作用。① 这部分文献同时也讨论了

延迟退休对总量或个体的储蓄与消费的影响。由于理论模型假定不同，以及度量方法的差异，关
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① 国外也存在部分“延迟退休”的事前评估文献。但因退休制度不同，这部分研究对国内的启示作用可能较为有限。限于

篇幅，本文未综述这些文献。



于储蓄或消费变动的方向，并没有一致结论。在以消费为关注变量的研究中，鲁元平等（２０１６）、王
天宇等（２０１６）、宁磊和郑春蓉（２０１６）分析表明延迟退休会提高消费；杨华磊等（２０１５）则认为延迟
退休将降低消费。在以储蓄率为研究对象的文献中，康传坤（２０１２）在一般均衡世代交叠框架下分
析发现，延迟退休制度会降低储蓄率，并预测消费在生命周期中先降后升，后一结论与严成睴

（２０１６）类似。刘渝琳和李宜航（２０１７）分别模拟了延迟退休制度下个人和社会储蓄率的变动，发现
前者下降，而后者先降后升；耿志祥和孙祁祥（２０１７）在考虑偶然遗产因素后，认为两者都会下降。
另外，张志远和张铭洪（２０１６）通过对教育程度和预期寿命因素的分析，间接推论延迟退休可以降
低储蓄率。第二类研究则是政策的“事后评估”，通常利用一国已实施的政策，采用 ＤＩＤ等政策评
估方法进行相应的因果推断。Ｌａｃｈｏｗｓｋａ和Ｍｙｃｋ（２０１８）研究认为，波兰１９９９年延迟退休改革提高
了居民储蓄率。Ｏｋｕｍｕｒａ和 Ｕｓｕｉ（２０１４）发现日本提高领取养老金年龄的改革提高了私人储蓄额
度。这类研究可以很好地利用微观数据来避免使用宏观数据所引起的经济主体行为差异过分加

总问题。由于我国尚未正式实行延迟退休政策，对该政策的事后评估研究尚无法开展。

值得指出的是，上述文献绝大多数并未考虑经济主体可能的事前预期。在事前评估中，这体

现为延迟退休政策变量均假定为外生。在事后评估中，通常也并不考察从政策颁布之后到实施之

前，个人或家庭的行为是否因事前预期而提前改变。然而，研究宣告效应与预期冲击的许多文献

显示，未经证实、已经证伪或缺乏细节的政策相关信息，均可能引起个体行为甚至是经济周期的变

化（Ｆａｎ等，２０１６；Ｃａｒｖａｌｈｏ等，２０１１；雷震等，２０１６）。进一步的，政策消息或宣告不需应验也能造成
实际的经济结果。Ｋｉｔａｏ（２０１８）认为，即使政策内容并不确定，也应该对经济个体可能的自发性调
整行为加以考虑。Ａｂａｄｉｅ和 Ｄｅｒｍｉｓｉ（２００８）检验了“９·１１”事件后恐袭预期对芝加哥写字楼租赁
市场的冲击。Ａｇａｒｗａｌ和 Ｑｉａｎ（２０１４）在研究新加坡的一项增长红利项目时发现，居民在得知消息
后，还未等到红利派发就已通过信用卡提前进行了消费。

上述文献表明，尽管延迟退休政策尚未正式实施，且具体实施内容和时间未定，但政策宣告仍

然可能影响家庭的储蓄 －消费行为。我们仅需确定政策宣告时间和潜在受影响人群，即可实施政
策评估。显然，延迟退休“宣告后—实施前”的这段时期，对于政策实施是“事前”，而对于政策宣告

则是“事后”。本文以城镇家庭对该政策的预期为切入点，利用微观调查数据，采用事后评估的方

法进行事前评估，一方面为既有的数值模拟研究提供来自微观数据的证据，同时也为将来可能的

事后评估提供一个比较基准。

（二）事件背景

延迟退休并不是一个新鲜话语，它一直在政策篮子的考虑范围之内。早在２０１０年９月１０日，
关于“是否应该推迟退休年龄”的话题在《中国的人力资源状况》白皮书发布会上受到媒体关注。

２０１１年１０月１日起，上海即率先实施柔性延迟办理申请基本养老金手续，并发布有关试行意见，
“参加本市城镇养老保险的企业中具有专业技术职务资格人员，具有技师、高级技师证书的技能人

员和企业需要的其他人员均可柔性延迟退休”，但这一政策内容与当前对“延迟退休”的一般理解

之间差异较大。延迟退休作为一个可能将实行的普遍性政策进入公众视野，发生在２０１２年。在当
年６月１４日发布的《社会保障“十二五”规划纲要》中明确指出：“研究弹性延迟领取养老金年龄的
政策。”随后，媒体普遍将其解读为“延迟退休”并引发广泛关注。至此，民众开始对政府将实行“延

迟退休”政策形成预期。然而，延迟退休政策的拟订和后续消息发布则十分审慎。自政策宣告以

来，已有多种方案流传于网络，但均被人社部辟谣。迄今为止，我们尚未能通过公开渠道得到关于

延迟退休政策的更多具体方案内容。
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不管如何，在政策完全确定之前，对于家庭而言，只要成员尚未全部退休，就有可能受到政策

影响。未退休居民持有的事前预期，对于政策结果有重要作用。可以推测，家庭尚未退休的劳动

力越多，尚能进行工作的年限越长，受到的影响越大。这为我们使用 ＤＩＤ模型区分处理组与控制
组提供了便利。

三、数据与实证策略

本研究数据来源于 ＣＦＰＳ２０１０年、２０１２年、２０１４年三期数据。ＣＦＰＳ的调查覆盖我国 ２５个省

区市，调查对象包含样本家户中的全部家庭成员。ＣＦＰＳ经 ２０１０年基线调查界定的所有基线家庭
成员及其今后的血缘／领养子女将作为 ＣＦＰＳ的基因成员，成为永久追踪对象。首先，我们根据是
否存在经济联系①确定个人的实际家庭归属，删除了因家庭重组而出现于多个家庭中的冗余个人

样本。为适用ＤＩＤ方法，我们删除了仅存于２０１０—２０１２年或２０１４年的家庭样本。其次，由于农村
劳动力通常不存在退休问题，本文仅选用城镇样本。此外，由于存在农村户口居民因工作等原因

缴纳城镇职工养老保险的现象，本文按调查时的城乡编号确定城镇样本，而不是基于户口性质进

行划分。再次，上海已率先于２０１１年试点“延迟退休”政策，故剔除上海样本。最后，剔除存在缺
失值的样本。最终得到９５７３个有效样本。本文涉及的主要变量及描述性统计见表１。

　　表 １ 描述性统计

变量名 变量解释 均值 标准差 最小值 最大值 中位数

Ｓａｖｉｎｇｓ１ 储蓄率 １ －４１２４ １０７７ －８１１９ １ ００９９

Ｓａｖｉｎｇｓ２ 储蓄率 ２ －３３６６ １０４１ －７９１９ １ ０２０２

Ｗｉｎｓａｖ１ 双侧 ５％缩尾的储蓄率 １ －０４７８ １７８６ －９８４８ ０７７３ ００９９

Ｗｉｎｓａｖ２ 双侧 ５％缩尾的储蓄率 ２ －０２７１ １５１４ －８２７８ ０８０１ ０２０２

１ｄ 家庭是否完全退休 ０９０３ ０２９７ ０ １ １

Ｒｅｍａｉｎ 劳动力剩余可工作年限总和（年） ３４４１９ ３１４８５ ０ １９３８３３ ３３０８３

Ｌａｂｏｒ 劳动力人口数量（人） ２０９８ １２４８ ０ ９ ２

ｌｎＩｎｃ 家庭纯收入（对数） １０１５ １２０８ ０６９３ １４１６ １０３５

ｌｎＳａｖ 家庭存款余额（对数） ３７４７ ４６６６ ０ １４５１ ０５８６

ＴｏｔａｌＡｓｓｅｔｓ 家庭净资产（万元） ３４５１ ６０７７ －７７３５ １８１５ １９８３

Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ 收入对数方差 ２１５５ ０８２３ １９９６ ２４１９ ２１３８

Ｉｎｈｏｓｐｉｔａｌ 上年住院人数（人） ０２４０ ０４９４ ０ ３ ０

Ｒｅｔｉｒｅ 退休人口比例 ０１６９ ０２９４ ０ １ ０

Ｐｒｉｃｅ 区县平均房价（万元） ０２４９ ０３７２ ００００ ４２９８ ０１５１

表１中家庭储蓄率均值为负，这与传统认知上我国家庭的高储蓄率有所不同。主要原因可能
有以下三个方面。（１）我国居民杠杆率逐年攀升，实际上存在部分家庭储蓄率确实为负。（２）储蓄

３３１

① 使用 ＣＦＰＳ家庭关系库中“是否同灶吃饭”进行识别。



率的取值上限为１，而下限可以为负无穷。如果样本中存在部分数值较大的负储蓄率家庭，则均值
有可能为负。（３）宏观层面居民储蓄率的计算，是以新增储蓄额除以国民收入，而非家庭储蓄率的
均值。部分富裕家庭的存在可能导致居民总体储蓄率过高。此外，储蓄率的中位数均为正数，表

明大部分家庭的储蓄率为正。在对储蓄率进行双侧 ５％缩尾处理后，储蓄率 １和储蓄率 ２的均值
均大幅上升，尽管仍为负值，但非常接近于 ０。① 这表明，储蓄率的均值为负主要是由部分极端值
样本所导致的。因此，在基准模型估计中，本文使用缩尾后的储蓄率。同时，为了规避极端值问

题，本文也提供了面板分位数回归结果，相应结论均非常稳健。

本文基准模型采用 ＤＩＤ模型的面板双向固定效应形式，具体估计方程如下：

Ｓａｖｉｎｇｓｉｔ ＝β０＋β１Ｔｒｅａｔｉ×Ｐｅｒｉｏｄｔ＋β２Ｘｉｔ＋λｉ＋μｔ＋εｉｔ （１）

其中 Ｓａｖｉｎｇｓｉｔ为第 ｉ个家庭在 ｔ时期的储蓄率，Ｐｅｒｉｏｄｔ为延迟退休政策宣告前后的指示变量，
Ｐｅｒｉｏｄｔ＝０为宣告前，Ｐｅｒｉｏｄｔ＝１为宣告后，Ｔｒｅａｔｉ为政策宣告后家庭受影响情况，Ｘｉｔ为一系列描述
家庭特征的控制变量，λｉ为不随时间变化的家庭固定效应，μｔ为年份固定效应，εｉｔ为随机误差项。
考虑到区域内不同家庭之间因各种社会互动而可能彼此相关，本文将标准误聚类于区县层面。系

数 β１即表示延迟退休政策宣告对家庭储蓄率的影响。
式（１）的被解释变量为家庭储蓄率，参照马光荣和周广肃（２０１４）的做法，本文采用两类定义

的家庭储蓄率，分别记为储蓄率１和储蓄率２。储蓄率１定义为家庭可支配收入减去家庭消费支
出后与家庭可支配收入的比值。同时，为了考察居民的健康预期对于储蓄率变动的贡献，也为了

检验结果的稳健性，我们从消费支出中剔除医疗保健消费后，重新按上述方法计算得到储蓄

率２。②

进一步的，处理变量 Ｔｒｅａｔｉ同样使用两种方法进行度量。第一种为０－１二值型虚拟变量。家
庭成员已全部退休的作为控制组，取值为 ０；成员尚未全部退休的家庭则视为处理组，设为 １。显
然，前者完全不受延迟退休政策影响，而后者有可能在未来受到政策的影响。第二种考虑到处理

组家庭可能受影响的程度不同，本文参考 Ｍｏｓｅｒ和 Ｖｏｅｎａ（２０１２）的做法，根据处理强度划分处理组
家庭。具体而言，控制组仍为家庭成员已全部退休的家庭，取值为 ０；处理组则为家庭现有劳动力
人数（Ｌａｂｏｒ）或劳动力剩余可工作年限总和（Ｒｅｍａｉｎ），这两个处理变量显然均大于 ０。一般而言，
现有劳动力人数越多，或者剩余可工作年限总和越大的家庭受到延迟退休政策的影响可能也越

大。此时，式（１）转化为多值处理或连续型 ＤＩＤ模型。
为了尽可能地避免由遗漏变量引起的估计偏误，本文在回归模型中引入一系列控制变量 Ｘｉｔ，

主要包括：（１）基于绝对收入假说，控制家庭纯收入的对数（ｌｎＩｎｃ）；（２）基于存货缓冲理论，控制了
两种不同流动性的家庭资产，分别是家庭存款余额的对数（ｌｎＳａｖ）和家庭净资产（ＴｏｔａｌＡｓｓｅｔｓ）；（３）
基于预防性储蓄理论，控制了收入不确定性（Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ），使用家庭收入的组内方差来度量；（４）考
虑到短期内大额支出的不确定性，控制了家庭上年住院人数（Ｉｎｈｏｓｐｉｔａｌ）；（５）考虑到现行退休制度
对家庭消费的影响（邹红、喻开志，２０１５），控制退休人口比例（Ｒｅｔｉｒｅ）；（６）考虑到房价对家庭消费
的影响（黄静、屠梅曾，２００９），本文控制了区县平均房价（Ｐｒｉｃｅ）③。
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①
②

③

我们也尝试了仅左侧５％的缩尾处理，结果仍然高度一致。
马光荣和周广肃（２０１４）认为教育支出同样具有很强的支出刚性，因而计算了剔除教育和医疗支出之后的储蓄率 ２。本

文也对按照这一方法得到的储蓄率进行了估计，结论仍然稳健。

区县平均房价计算方法如下：将自住房屋单价平减至２０１０年价格后，在区县组内进行平均计算得到。



������� ��

使用 ＤＩＤ方法的一个前提是该宣告事件是外生的。我们利用百度指数来衡量延迟退休政策
宣告引起的关注程度从而说明冲击的外生性（见图１）。首先，从“延迟退休”词条的百度搜索趋势
可知，在《纲要》发布的这周以前，延迟退休并未得到异乎寻常的关注，仅在 ２０１０年 ９月 １０日这一
周，由于《中国的人力资源状况》白皮书发布会，搜索指数一度小幅上升，但迅速回落并保持在 １００
以下。这与《纲要》发布后高约１２００的周平均值相去甚远。而在 ２０１２年 ６月 １４日这周以后，对
“延迟退休”的搜索与关注持续发酵。其次，通过对比媒体趋势和搜索趋势可知，搜索量的突然爆

发和高点维持，并不仅仅是信息供给端的饱和所引起的。以“延迟退休”为关键词的媒体趋势和搜

索趋势波形发生变化的时点大致一致，说明媒体的信息供给确实传递给了信息的需求端。网民对

于媒体所提供的延迟退休相关信息，给予的反馈基本上是实时的。而在媒体报道间歇期间，网民

的自发搜索行为仍然非常活跃，这种主动的信息需求可能就表示预期已然持续存在。基于此，本

文推论居民对于《纲要》所述的“延迟退休”政策，在宣告前基本无普遍性预期，而在宣告后产生了

持续预期。因此，《纲要》的政策宣告可作为一项外生冲击。

图 １　以“延迟退休”为关键词的百度指数趋势（２０１１—２０１８）

　　注：本图上半部分为媒体指数趋势，下半部分为搜索指数趋势（ＰＣ），由于移动趋势及据此加总的整体趋势数据仅可追
溯至２０１１年，本文主要考虑 ＰＣ端趋势（可追溯至 ２００６年）。在包含移动趋势的整体趋势和专门的移动趋势中，亦可在
２０１２年６月１４日这一周观察到文中所述的类似尖峰。媒体指数仅可追溯至 ２０１１年 １月 １日，故搜索指数仅提供对齐至
该日期的部分。本图获取时间为２０１９年１月１４日。每一周具体的趋势数据，读者可自行搜索获取。

资料来源：百度指数，ｈｔｔｐｓ：／／ｉｎｄｅｘｂａｉｄｕｃｏｍ／。

使用 ＤＩＤ方法还要求满足分组外生性。本文采用家庭成员并未完全退休的家庭作为处理组。
相应的控制组则为成员全部退休的家庭。尽管个人退休可能存在自选择问题，但个人选择通常无

法完全操纵其他家庭成员的年龄状态和退休决策。此外，我国采取外生强制退休制度，且大多数

居民为该制度的顺从者（邹红、喻开志，２０１５）。因此，延期退休政策宣告与家庭成员的退休状况可
以认为是无关的。
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四、回归结果和异质性分析

（一）基准估计结果

表 ２列出了基准模型的回归结果，加入年份和个体双向固定效应后，交互项 Ｔｒｅａｔｉ×Ｐｅｒｉｏｄｔ
对储蓄率 １和储蓄率 ２的回归结果均为负且显著。这表明延迟退休政策的宣告确实降低了家
庭储蓄率。使用二值型处理变量估计的第（１）～（２）列表明，当“延迟退休”政策宣告后，处理
组的储蓄率相比控制组平均大约降低了 １９％或 １５％。利用家庭劳动力人数（Ｌａｂｏｒ）作为处理
强度的估计结果见第（３）～（４）列。平均而言，家庭每增加一个劳动力，储蓄率大约会降低 ７％
或 ５％。这一结果与刘渝琳和李宜航（２０１７）、耿志祥和孙祁祥（２０１７）关于延迟退休降低私人
储蓄的宏观研究一致。进一步的，我们加入劳动力数量的平方项，检验家庭消费中可能存在的

规模经济是否会阻碍储蓄率下降，结果汇报于第（５）～（６）列。平方项的系数为正，但并不显
著。一次项系数在联合检验中仍然为负，且在 １０％的水平下显著，其绝对值大于平方项系数，
表明前述结论是稳健的。此外，本文还使用家庭未退休劳动力距现行法定退休所需年数总和

（Ｒｅｍａｉｎ）作为处理变量，相应估计结果见第（７）～（８）列。结果表明，每增加一年可工作时间，
家庭储蓄率降低约 ０２％，该结果与康传坤（２０１２）、张志远和张铭洪（２０１６）模拟的退休年龄对
储蓄的边际影响相近。

　　表 ２ 基准模型估计结果

处理变量类型
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

二值型 多值型

变量 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２

１ｄ×Ｐｅｒｉｏｄ
－０１８８

（００７７）

－０１５２

（００６１）

Ｌａｂｏｒ×Ｐｅｒｉｏｄ
－００６６

（００２１）

－００５１

（００１８）

－００８８

（００４８）

－００８１

（００４１）

Ｌａｂｏｒ２×Ｐｅｒｉｏｄ
０００５

（０００８）

０００６

（０００７）

Ｒｅｍａｉｎ×Ｐｅｒｉｏｄ
－０００３

（０００１）

－０００２

（０００１）

ｌｎＩｎｃ
１２２１

（００４８）

１０３３

（００４１）

１２２２

（００４８）

１０３４

（００４１）

１２２２

（００４８）

１０３４

（００４１）

１２２３

（００４９）

１０３５

（００４１）

ｌｎＳａｖ
－０００７

（０００４）

－００１０

（０００３）

－０００７

（０００４）

－００１０

（０００３）

－０００７

（０００４）

－００１０

（０００３）

－０００７

（０００４）

－００１０

（０００３）

ＴｏｔａｌＡｓｓｅｔｓ
－０００３

（０００１）

－０００２

（０００１）

－０００３

（０００１）

－０００２

（０００１）

－０００３

（０００１）

－０００２

（０００１）

－０００３

（０００１）

－０００２

（０００１）

Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ
００２６

（００３１）

００１６

（００２６）

００２４

（００３０）

００１４

（００２６）

００２４

（００３０）

００１６

（００２６）

００２２

（００３０）

００１３

（００２６）

Ｉｎｈｏｓｐｉｔａｌ
－０２２３

（００３８）

－００５５

（００２８）

－０２１８

（００３８）

－００５０

（００２８）

－０２１８

（００３８）

－００５１

（００２８）

－０２１９

（００３８）

－００５１

（００２８）
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续表 ２

处理变量类型
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

二值型 多值型

变量 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２

Ｒｅｔｉｒｅ
－０３９８

（００８３）

－０２９４

（００６９）

－０４０４

（００８１）

－０２９６

（００６６）

－０４１３

（００８３）

－０３０９

（００６８）

－０３７２

（００７８）

－０２７６

（００６４）

Ｐｒｉｃｅ
－０６９５

（０２２９）

－０６３０

（０２１０）

－０７０６

（０２３３）

－０６３８

（０２１３）

－０７０７

（０２３４）

－０６３９

（０２１４）

－０６９８

（０２３２）

－０６３３

（０２１３）

个体固定效应 √ √ √ √ √ √ √ √

年份固定效应 √ √ √ √ √ √ √ √

Ｎ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３

Ｒ２ ０４７７ ０４７５ ０４７８ ０４７５ ０４７８ ０４７５ ０４７７ ０４７５

　　注：括号内为聚类到区县的稳健标准误， 、和分别表示在１％、５％和１０％的水平下显著。下同。

上述回归结果表明，无论何种定义的储蓄率，延迟退休政策的宣告效应都显著存在。家庭未

退休的劳动力数量越多，当前法定退休制度下可劳动的剩余年份越长，家庭在政策宣告下可预期

的收入增加也越多，越有利于降低家庭储蓄率。进一步的，储蓄率 ２的估计系数为负，这表明剔除
了健康预期可能的影响后，政策宣告效应仍通过改变家庭未来可预期收入降低了储蓄率。此外，

对比储蓄率１和储蓄率２的回归系数可知，无论使用何种处理变量，利用储蓄率２回归的系数绝对
值均比利用储蓄率１回归的系数要小。这表明，在政策宣告下，家庭医疗保健消费占收入的比重
总体是上升的。平均而言，家庭中每增加一个劳动力，家庭医疗保健消费占比上升约 １５个百分
点。尽管如此，我们仍无法判断储蓄率１的下降主要是因为家庭的可预期收入增加还是预期健康
状态改变。一个可行的检验思路是：如果医疗保健支出在总消费中的比重没有明显的变化，没有

挤出其他类型的消费或被挤出，那么政策宣告引起的预期调整很有可能仅仅在收入方面。我们将

在后文渠道检验中再行讨论。

其他控制变量均具有良好的经济学解释。家庭纯收入的系数显著为正，与绝对收入假说一致。

存款余额的增加降低了家庭储蓄率，说明它确实充当了缓冲存货的角色。同样，家庭净资产对家庭储

蓄率也存在微弱的负面作用，并没有体现出很强的财富效应，这可能与其相对较弱的流动性有关。收

入对数方差的估计系数虽不显著，但总体为正，这符合多数预防性储蓄研究结论，如凌晨和张安全

（２０１２）。上年住院人数越多，储蓄率越低，符合预期。退休人口比例同储蓄率呈显著负向关系，同样
符合退休消费之谜的相关结论。房价与储蓄率的负向关系，与黄静和屠梅曾（２００９）结论一致。

由于处理组中部分家庭存在个别成员退休，与全部成员未退休的家庭相比，受处理强度并不

一致。而在二值型处理变量回归中，这类家庭得到了处理的最大值。为得到更为合理的估计，如

无特别说明，后文主要使用劳动力数量这一多值型处理变量进行检验。①

（二）信息传导—决策调整分析

本部分尝试考察“延迟退休”宣告这一信息是如何传导至家庭，以及家庭面对这些信息后是如

何根据家庭自身情况进行应对的。一般而言，更加关注经济或社会新闻的家庭，可能更有意愿去

７３１

① 使用剩余可劳动年限总和作为处理变量的检验结果与之类似，故不赘述。有兴趣的读者可以联系作者索要相应回归结果。



了解政策信息进而获得预期，因而相对更易于受到政策宣告的影响。ＣＦＰＳ调查并没有直接问及
是否关心“延迟退休”政策，但２０１０年问卷中问及户主是否关心经济或社会新闻，事实上涵盖了与
此相关的信息需求。① 本文依此对样本分组后重新对式（１）进行估计，相关结果归纳在表３中。从
表３第（１）～（４）列可知，不论户主是否关注经济新闻，家庭储蓄率均显著下降，但是关注经济新闻
家庭的下降幅度大于不关注经济新闻的家庭。对于社会新闻而言，从表 ３第（５）～（８）列可知，关
注社会新闻家庭的储蓄率同样显著下降，而不关注社会新闻家庭的回归系数不显著。此外，本文

还对家庭关注两类新闻的频率分组进行联合检验，结果汇报于表４。从表 ４可知，经常关注的家庭
储蓄率显著下降，而有时或者较少关注的家庭的回归结果不显著。上述结果验证了前述猜测，更

关注相关信息的家庭，更易于受到政策宣告的影响。

　　表 ３ 新闻关注类型的分样本检验

子样本
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）
关注经济新闻 不关注经济新闻 关注社会新闻 不关注社会新闻

变量 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２

Ｌａｂｏｒ×Ｐｅｒｉｏｄ
－００７７

（００４６）

－００６４

（００３８）

－００５２

（００２４）

－００４０

（００２０）

－００９７

（００３７）

－００８５

（００３４）

－００４３

（００２７）

－００３０

（００２３）

其他控制变量 √ √ √ √ √ √ √ √

年份固定效应 √ √ √ √ √ √ √ √

个体固定效应 √ √ √ √ √ √ √ √

Ｎ １５４５ １５４５ ７１３８ ７１３８ ２１６０ ２１６０ ６５２３ ６５２３

Ｒ２ ０５０３ ０５０２ ０４７１ ０４７１ ０５４３ ０５４１ ０４６０ ０４５９

　　注：限于篇幅，控制变量系数及标准误没有进行汇报。下同。

　　表 ４ 新闻关注频率的联合检验

新闻关注类型
（１） （２） （３） （４）

经济新闻 社会新闻

关注频率 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２

经常
－０１１０

（００５６）

－００８８

（００４７）

－０１０６

（００４０）

－００９５

（００３７）

有时
－００５１

（００５２）

－００５０

（００４１）

－００６９

（００４５）

－００７６

（００４２）

较少
０１３５

（０１０５）

０１３９

（００９６）

－０１５６

（０１１７）

－００３６

（００８６）

其他控制变量 √ √ √ √

年份固定效应 √ √ √ √

个体固定效应 √ √ √ √

Ｎ １５４５ １５４５ ２１６０ ２１６０

Ｒ２ ０５０５ ０５０５ ０５４３ ０５４１

８３１

　Ｆｉｎａｎｃｅ＆ＴｒａｄｅＥｃｏｎｏｍｉｃｓ，Ｖｏｌ４０，Ｎｏ４，２０１９

① 其余两年调查中均未设置此问题。我们假定家庭的新闻关注类型在短期内保持不变。２０１０年的部分样本和未在 ２０１０
年被调查的２０１２年的样本在此问题上是缺失的，用于回归的有效样本为８６８３个。仅使用这些样本进行其他回归，结论相似。
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进一步的，在接受政策信息并产生预期后，不同家庭的反应可能也存在差异。如果家庭面临较为

宽松的流动性约束，即使未来的可预期收入增加，可能也难以进一步释放其消费。相反，流动性约束

较为紧张的家庭，更有可能增加当期消费。本文利用财产性收入比例（Ｗ／Ｉ）来度量流动性约束①，以
财产性收入比例的７５％分位数为界，分样本重新估计式（１），结果汇报于表５。Ｗ／Ｉ在７５％分位数以
上家庭的各项回归结果均不显著，而在７５％分位数以下家庭仍呈现显著为负，符合预期。

　　表 ５ 依据财富收入比切分样本回归结果

子样本
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

Ｗ／Ｉ≥７５ｔｈｐｅｒｃｅｎｔｉｌｅ Ｗ／Ｉ≤７５ｔｈｐｅｒｃｅｎｔｉｌｅ

变量 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２

Ｌａｂｏｒ×Ｐｅｒｉｏｄ
－００４８

（００６６）

－００５５０

（００５３）

－００６８

（００２３）

－００５３

（００１９）

Ｒｅｍａｉｎ×Ｐｅｒｉｏｄ
－０００３

（０００２）

－０００２

（０００２）

－０００３

（０００１）

－０００２

（０００１）
其他控制变量 √ √ √ √ √ √ √ √
年份固定效应 √ √ √ √ √ √ √ √
个体固定效应 √ √ √ √ √ √ √ √

Ｎ １２９５ １２９５ １２９５ １２９５ ８２７８ ８２７８ ８２７８ ８２７８

Ｒ２ ０４８０ ０４６６ ０４８１ ０４６６ ０４９２ ０４９６ ０４９２ ０４９６

（三）异质性和影响渠道分析

在基准模型的估计中，我们对数据进行了缩尾处理，但储蓄率仍可能存在较为严重的负偏。

针对这种情况，中位数或许比平均值更能反映家庭储蓄率的真实水平。另外，储蓄率数据的负值

端可能导致随机误差项较远地偏离对称分布，均值估计将不再可靠。如果宣告效应确实存在，那

么在大多数分位数水平上，相应的估计结果应该是相似的。基于此，本文使用马尔可夫链蒙特卡

罗（ＭＣＭＣ）抽样方法的面板双向固定效应分位数回归，重新估计基准模型，相应结果归纳在表 ６
中。从表６可知，对于两种储蓄率，从１０％到９０％的所有分位数回归均为负值，与基准回归结果系
数相似。在中位数处，ＤＩＤ系数相比基准回归结果差别不大。此外，随着储蓄率分位数的上升，回
归系数的绝对值呈现逐步递减趋势，宣告效应的影响越来越小。这表明，延迟退休的政策宣告的

影响不仅存在，而且对低储蓄率家庭影响更大，对较高储蓄率的家庭的影响则相对较小。

　　表 ６ 面板分位数回归估计

分位数
（１） （２） （３） （４） （５）

１０％ ３０％ ５０％ ７０％ ９０％

储蓄率 １
－０１６９

（００４９）

－０１４２

（０００６）

－００８７

（０００１）

－００６２

（０００９）

－０００７

（０００３）

储蓄率 ２
－０１７６

（０００３）

－０１７５

（００１２）

－００７３

（０００１）

－００６８

（０００８）

－００２５

（０００３）

９３１

① 我们使用财产性收入与纯收入的比值来衡量，是因为金融资产流动性强弱不一，且财产性收入同样可以反映流动性金融

资产的规模。



续表 ６

分位数
（１） （２） （３） （４） （５）

１０％ ３０％ ５０％ ７０％ ９０％

其他控制变量 √ √ √ √ √

年份固定效应 √ √ √ √ √

个体固定效应 √ √ √ √ √

Ｎ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３

　　注：括号内为使用 ＭＣＭＣ方法得到的系数标准误，抽样次数为１０００次，ｂｕｒｎｉｎ次数为１００次，接受概率设定为０５。

另外，基准回归中处理组家庭成员距法定退休年限对于家庭储蓄率同样存在影响。一个合

理的推断是，不同“年龄结构”的家庭对于政策宣告可能有不同的反应。我们以户主年龄距法定

退休年龄的差额 Ｓ作为家庭“年龄结构”的代理变量，并以此将处理组样本划分为不同的退休队
列，每 ５年为一组，共 ６个队列。① 注意到控制组队列处理变量为 ０，我们将它从方程中略去。定
义 Ｌａｂｏｒｉｃ为处在退休队列 ｃ中的家庭 ｉ的劳动力数量，Ｏｔｈｅｒｉ则表示其他在队列之外的处理组家庭
的劳动力数量，逐步添加户主的退休队列，估计式（２）用以考察不同“年龄结构”家庭的政策宣告
效应：

Ｓａｖｉｎｇｓｉｔ ＝β０＋∑
ｎ

ｃ＝１
βｃＬａｂｏｒｉｃ×Ｐｅｒｉｏｄｔ＋βｎ＋１Ｏｔｈｅｒｉ×Ｐｅｒｉｏｄｔ

＋βｎ＋２Ｘｉｔ＋λｉ＋μｔ＋εｉｔ　　　　ｎ∈ ［１，６］ （２）

式（２）的估计结果如表 ７所示，政策宣告对于较“年长”和较“年轻”的处理组家庭的影响较
大，而对于“中年家庭”影响较小或几乎没有影响。无论加入几个退休队列，大多能发现户主在５～
１０年以内退休的处理组家庭，回归系数均在５％的水平下显著。作为余量的 Ｏｔｈｅｒｉ×Ｐｅｒｉｏｄｔ项，在
不同数量的各个队列中估计大致上是显著的，且系数均为负。户主在１０～３０年内退休的中间队列
均不显著，但系数同样为负。上述结果产生的原因可能是抚养和赡养的支出刚性，以及家庭对于

延迟退休的主观预期差异。一方面，中间队列的家庭通常面临“上有老下有小”的情形，而两端队

列家庭常常只需要照顾老人或者小孩。另一方面，“年长家庭”预期相对较为准确，“年轻家庭”则

对于健康和收入大多持乐观预期。比较而言，具有丰富生活经验和较多未来不确定性的中间队列

家庭会表现得更加谨慎。

　　表 ７ 不同户主退休队列作为处理变量的联合检验

队列长度
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

（０，５］ （０，１０］ （０，１５］ （０，２０］ （０，２５］ （０，３０］

退休队列 ＰａｎｅｌＡ：储蓄率 １

（０，５］
－０．０７１

（０．０２６）

－０．０７０

（０．０２７）

－０．０７１

（０．０２７）

－０．０７０

（０．０２７）

－０．０６７

（０．０２７）

－０．０６８

（０．０２７）

（５，１０］
－０．０７４

（０．０２８）

－０．０７５

（０．０２８）

－０．０７４

（０．０２８）

－０．０７２

（０．０２８）

－０．０７２

（０．０２８）

０４１

　Ｆｉｎａｎｃｅ＆ＴｒａｄｅＥｃｏｎｏｍｉｃｓ，Ｖｏｌ４０，Ｎｏ４，２０１９

① Ｓ是基于男性６０岁，女性５５岁来计算的。对于５５岁的退休年龄而言，６组３０年的队列已经能够覆盖绝大多数的劳动者。
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续表 ７

队列长度
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

（０，５］ （０，１０］ （０，１５］ （０，２０］ （０，２５］ （０，３０］

退休队列 ＰａｎｅｌＡ：储蓄率 １

（１０，１５］
－０．０４６

（０．０２７）

－０．０４７

（０．０２７）

－０．０４３

（０．０２７）

－０．０４３

（０．０２７）

（１５，２０］
－０．０３８

（０．０３５）

－０．０３５

（０．０３５）

－０．０３５５

（０．０３５）

（２０，２５］
－０．０３４

（０．０６５）

－０．０３４

（０．０６５）

（２５，３０］
－０．１６１

（０．０６１）

其他家庭
－０．０６４

（０．０２２）

－０．０５８

（０．０２５）

－０．０７０

（０．０３０）

－０．０９４

（０．０３９）

－０．１３０

（０．０３９）

－０．０８８

（０．０３９）

退休队列 ＰａｎｅｌＢ：储蓄率 ２

（０，５］
－０．０５４

（０．０２２）

－０．０５３

（０．０２３）

－０．０５４

（０．０２３）

－０．０５４

（０．０２３）

－０．０５２

（０．０２３）

－０．０５２

（０．０２３）

（５，１０］
－０．０５３

（０．０２４）

－０．０５４

（０．０２４）

－０．０５３

（０．０２４）

－０．０５１

（０．０２４）

－０．０５２

（０．０２５）

（１０，１５］
－０．０３７

（０．０２３）

－０．０３６

（０．０２３）

－０．０３４

（０．０２３）

－０．０３４

（０．０２３）

（１５，２０］
－０．０３４

（０．０３０）

－０．０３２

（０．０３０）

－０．０３３

（０．０３０）

（２０，２５］
－０．０３７

（０．０５６）

－０．０３７

（０．０５６）

（２５，３０］
－０．１３１

（０．０５７）

其他家庭
－０．０５０

（０．０１９）

－０．０４８

（０．０２１）

－０．０６０

（０．０２６）

－０．０７９

（０．０３３）

－０．１０３

（０．０３５）

－０．０６７

（０．０３４）

其他控制变量 √ √ √ √ √ √

年份固定效应 √ √ √ √ √ √

个体固定效应 √ √ √ √ √ √

Ｎ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３

Ｒ２（ＰａｎｅｌＡ） ０．４７８ ０．４７８ ０．４７８ ０．４７８ ０．４７８ ０．４７８

Ｒ２（ＰａｎｅｌＢ） ０．４７５ ０．４７５ ０．４７５ ０．４７６ ０．４７６ ０．４７６

下面，本文简要讨论延迟退休政策宣告效应的影响渠道。我们用家庭各类消费支出占消费性

支出总量的比例作为因变量，对式（１）进行回归，相应结果见表 ８第（１）～（７）列。从表 ８可知，保

持其他条件不变，延迟退休政策宣告提高了家庭日用消费和居住消费的比重。同时，食品支出比

１４１



重降低了，这符合恩格尔定律。从消费渠道来看，这些项目都是普适性的日常需求，其变动与持久

收入的增加有较为直接的关系，但变化有限。为了考察投资性支出的变动，我们也用建房购房按

揭支出的对数进行估计。表８的第（８）列显示，每多一个劳动力，该项支出增长近 ６％。① 这表明，
即使控制了房价且储蓄率下降，以不动产形式进行的储蓄份额仍在增加。

对于医疗保健消费，回归结果表明其比重并没有显著变化，家庭的支出结构基本上是稳定的，

不存在显著的医疗保健消费挤出或被挤出。平均来看，家庭并没有因为政策宣告而显著改变对于

健康状态的预期，进而改变消费结构。基准估计中医疗保健消费占收入比例的上升，很可能是消费

上升的正常伴生现象。因此，延迟退休宣告效应所导致的储蓄率下降主要应归因于家庭的可预期收

入增加，而不是家庭对未来健康的预期。上述现象的一个可能的解释为：当延迟退休政策宣告后，家

庭更容易预期到政策实施后持久收入的增加，而对延迟退休之后的健康状况则相对难以预期。

　　表 ８ 宣告效应：家庭支出影响的渠道分析

支出类别
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

食品支出 日用消费 医疗保健 交通通信 文教娱乐 其他支出 居住消费 按揭支出

Ｌａｂｏｒ×Ｐｅｒｉｏｄ
－０００８

（０００３）

０００５

（０００２）

００００

（０００２）

００００

（０００１）

－０００２

（０００２）

－０００１

（０００１）

０００７

（０００２）

００５８

（００２６）
其他控制变量 √ √ √ √ √ √ √ √
年份固定效应 √ √ √ √ √ √ √ √
个体固定效应 √ √ √ √ √ √ √ √

Ｎ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９７４４

Ｒ２ ００３５ ００１６ ００７８ ００５５ ００１２ ００４０ ０１０３ ００１１

五、稳健性检验②

由于 ＣＦＰＳ２０１２年的部分数据于 ２０１３年进行调查，本文的识别策略可能存在一些潜在的问
题。家庭根据预期完成调整时间并不一致，部分家庭的 ２０１２年数据或许应归于宣告后，这些测量
误差可能会导致估计结果偏误。如果事后的因变量条件均值被作为事前计算，那么 ＤＩＤ系数不能
显著地异于０。③ 为此，我们从２０１２年调查时间的最后一个月向第一个月逐月剔除调查样本，同时
以剔除后的子样本逐次对式（１）进行估计，直到某次回归的任意一个 ＤＩＤ系数无法维持在 ５％的
水平下显著为止。这一过程最终在剔除掉２０１２年 ８月样本，也就是仅剩 ６～７月样本时结束。我
们将２０１２年样本分别保留至 ７～１０月的估计结果汇报于表 ９。在逐次剔除可疑样本后，估计的
ＤＩＤ系数仍然非常稳健。同时，家庭在政策细节不明的前提下，在政策宣告后的１个月内及时完成
相对成熟的调整可能性不大。因此，我们认为２０１２年调查时间可能造成的测量误差并不造成严重
妨碍。

２４１

　Ｆｉｎａｎｃｅ＆ＴｒａｄｅＥｃｏｎｏｍｉｃｓ，Ｖｏｌ４０，Ｎｏ４，２０１９

①
②

③

投资性支出不计入消费性支出，因此它是储蓄的一部分。此处效应根据 ｅｘｐ（００５８）－１计算得到。
限于篇幅，本文没有汇报平行趋势检验、安慰剂检验以及控制了线性、二次和三次时间趋势或地区时间趋势后的基准估

计结果。这些检验的结果均表明本文结论是稳健的。有兴趣的读者可向作者索取。

ＤＩＤ估计量 ＝（Ｙ＋１ －Ｙ
－
０）－（Ｙ

－
１ －Ｙ

－
０），其中，“＋／－”表示处理前后，１／０表示处理组与控制组。若数据时间混淆，误使

Ｙ＋ ＝Ｙ－，则 ＤＩＤ估计量应为０。
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　　表 ９ ２０１２年调查样本分别保留至 ７～１０月的检验结果

样本保留时期
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

－２０１２年 １０月 －２０１２年 ９月 －２０１２年 ８月 －２０１２年 ７月

变量 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２

Ｌａｂｏｒ×Ｐｅｒｉｏｄ
－００６９

（００２１）

－００５４

（００１８）

－００６９

（００２２）

－００５６

（００１８）

－００６６

（００２１）

－００５６

（００１８）

－００４５

（００１９）

－００４０

（００１７）

其他控制变量 √ √ √ √ √ √ √ √

年份固定效应 √ √ √ √ √ √ √ √

个体固定效应 √ √ √ √ √ √ √ √

Ｎ ９５０１ ９５０１ ９０１６ ９０１６ ８４５７ ８４５７ ６７４１ ６７４１

Ｒ２ ０４７５ ０４７３ ０４７９ ０４７５ ０４７３ ０４６４ ０４６４ ０４５５

此外，微观调查数据获得时间不一，消费数据可能具有周期性质，如“双十一”和春节等消费旺

季。前述的估计结果有可能是家庭在不同时点上的计划性消费差额引起的。因此我们在年份固

定效应的基础上，以调查月份构造月度固定效应来捕获个体在不同月份的消费波动。此外，由于

养老金免税，２０１１年９月的个税改革与本文的控制组和处理组划分规则有较大相似性。遗漏这一
政策变量可能对识别结果形成混淆，故应将税收冲击作为额外控制变量加入回归。由于核定征收

方式在实际操作中被大量和普遍地采用，以查账征收计算方式倒推个体工商户的个税冲击也许是

比较理想的方法，因此本文只计算工薪税收冲击，方法大致同徐润、陈斌开（２０１５）。回归结果见表
１０。除了 ＤＩＤ系数大小略有变化外，统计显著性与符号方向均与基准估计类似。

　　表 １０ 加入了月度固定效应和税收冲击的模型估计结果

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２ 储蓄率 １ 储蓄率 ２

Ｌａｂｏｒ×Ｐｅｒｉｏｄ
－００６６

（００２１）

－００５１

（００１８）

－００６３

（００２２）

－００４９

（００１８）

－００６３

（００２１）

－００４９

（００１８）

税收冲击 √ √ √ √

月份固定效应 √ √ √ √

其他控制变量 √ √ √ √ √ √

年份固定效应 √ √ √ √ √ √

个体固定效应 √ √ √ √ √ √

Ｎ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３ ９５７３

Ｒ２ ０４７９ ０４７６ ０４７８ ０４７６ ０４７９ ０４７６

六、结论与建议

本文使用 ＣＦＰＳ２０１０年、２０１２年、２０１４年的数据考察了延迟退休政策对我国城镇家庭储蓄率
的宣告效应。研究结果表明，政策宣告的外生冲击显著地降低了政策潜在实施对象的平均储蓄率
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水平。这种影响在不同家庭间存在较大差异。储蓄率越高、财富性收入水平越高的家庭受到的影

响越小；越关注社会与经济新闻、越接近现行退休年龄的家庭，越可能提前平滑消费。另外，宣告

效应主要通过预期收入增加产生影响。因此，延迟退休政策能够有效降低城镇居民储蓄率，进一

步释放家庭的消费潜力。但需要指出，这些分析并不足以证明延迟退休有助于提高家庭效用。闲

暇的损失是否能被消费提高带来的额外效用所补偿？我们不能断言这一福利问题。另外，低储蓄

率的家庭继续降低储蓄，可能存在过度消费的情况。这也是下一步研究的方向。

本文研究的政策建议主要有四点。首先，基于家庭的异质性，延迟退休政策应审慎制定，不能

搞“一刀切”，需要有足够的政策弹性。对于刚性支出较大的低储蓄率家庭，可考虑其他配套措施。

其次，应尽快地进一步披露政策细节，稳定家庭预期。对于那些既有成熟消费能力又有较强消费

欲望的“中年家庭”，可以有效激活其消费潜力；“年轻家庭”也可从中获得更明确的未来规划。再

次，对于财务杠杆率暂时健康的家庭，可以考虑酌情逐步放开风险溢价，以提高利率的方式缓解其

面临的流动性约束。最后，新政策的宣告、解释与落地执行，应有充分的前瞻考虑和节奏控制。
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